بسم الله الرهن الرحم 


م لي 


مقدمة 


يتناول هذا الکتاب أسس التحليل الإحصايي للتجارب اليدانية والمعملية في 
مجال العلوم . ولا كانت الدراسة المثمرة للإحصاء التطبيقي تتطلب حدا أدنى من 
المعرفة بالنظرية الاحصائية » وإغفال ذلك يودي إلى فهم سطحي تنجم عنه أخطاء 
جسيمة في التطبيق العملي » فقد عنی الكتاب بإرساء أساسيات ورکائز هذه 
النظرية کا عنى بالربط بين النظرية والتطبيق وتقديم الأصول العلمية لشروط 
ومحددات مايستخدم من طرق واختبارات وعمليات استدلال . وقد تجنب في ذلك 
كله الدخول في التفاصيل والبراهين الرياضية التي قد تعوق القارىء عن متابعة 
مسيرة التسلسل النطقي للمفاهم والأساليب الرئيسية النشودة . 

وقراءة هذا الکتاب لا تتطلب إلا اليسير من الخلفية الرياضية التي لا تخرج 
عن المبادىء ا حسابیة والجبرية البسيطة . وفي الموضوعات التي تحتاج إلى جهد كبير 
في إجراء العمليات الحسابية اللازمة للتحليل اعتمد الكتاب على الحاسب الالكتروني 
توفيرا للجهد وضمانا للدقة والسرعة » دون أن يستلزم ذلك أن يكون الباحث 
قادرا على تشغيل الحاسب بنفسه بل يكفيه الاتصال بأحد مراكز الحاسب التي 
أصبحت اليوم متوافرة في الجامعات ومراكز البحث العلمي . 

ولابد من الإشارة هنا إلى أن هذا الكتاب هو في حقيقة أمره طبعة مزيدة 
من كتاب سبق لي تأليفه بعنوان « مقدمة في الاحصاء البيولوجي » تكفلت جامعة 


۷ 


قطر مشکورة باصداره سنة ۱۹۸6 مساهمة منها في المد الثقافی العریی وتبادل 
الکتب والطبوعات العلمية مع الجامعات العربية والهيئات الثقافية الأخرى . ولقد 
سعدت بتدریس ذلك الکتاب عدة سنوات خلال فترة عملى بكلية العلوم بتلك 
الجامعة لطلاب من مختلف الشعب العلمية فى مرحلة البکالوریوس وف الدراسات 
العلیا اتمهيدية . ولقد ضاعفت الزيادة في هذا الکتاب من حجم الکتاب السابق ۰ 
وهی تتمثل فى توسیع بعض الفصول خاصة فصلى تحليل التباین والانحدار الخطى 
البسیط ء وكذلك ف اضافة خمسة فصول جديدة تحمل طابعا متقدما هی الفصول 
السابع والحادى عشر والثانى عشر والثالث عشر والخامس عشر . وتستهدف هذه 
الزيادة استكمال الجوانب التطبيقية لعلم الاحصاء تعزيزا حتوی الکتاب با يخدم 
احتياجات قطاع أكبر من الطلاب والباحثين ء ومساهمة ف سد إحدى الثغرات 
العديدة التى تعانی منها المكتبة العربية في مجال العلوم . 

ويرجو المؤلف أن يكون في الأسلوب الذى قدم به المادة وما استخدمه من 
أمثلة مستمد أغلبها من بحوث ودراسات واقعية مايمكن القارىء من اكتساب منهج 
فكرى في التحليل الاحصانی يجعله قادرا على الساهمة فى تخطيط التجارب وتحلیلها ء 
والاعتاد على نفسه فى الاستزادة من دراسة الاحصاء التطبيقى » وفى تفهم ما ينشر 
من البحوث فى هذا الميدان . ولعل فى تقديم المصطلحات الإحصائية باللغتين العربية 
والانجليزية ما ييسر للقارىء متابعة المراجع والبحوث الاجنبية التى لا غنى للباحث 
عنها . 0 

أسأل الله التوفیق وعلى الله قصد السبیل . 
المؤلف 
محمد أبو يوسف 

۱۹۸۹/۸ 


الفصل الأول 


مفاهم أولية 


يتناول هذا الفصل عدداً من الفاهم التي ترتکز علیها دراسة الاحصاء التطبيقي 
خاصة في مجال العلوم » فهي بمثابة الابجدية التي لا مفر من رسائها قبل متابعة 
تلك الدراسة . وهي وان بدت منفصلة عن بعضها إلا آنها تتکاتف معا خدمة 
موضوعات الفصول التالية . 
( ۱-۱) المجتمع والعينة : 

إن القییز بين المجتمع والعينة هو ول ما يتبغي أن يتنبه له أي باحث تطبيقي 
خاصة حين یستخدم الطرق الاحصائية وعملية الاستدلال الاحصاي . 

في الاحصاء تستخدم كلمة مجتمع للتعبير عن أي مجموعة ‏ منتبیة أو لا نبائية ) 
من الأشياء أو الأحداث التي تكون موضع اهتامنا في وقت ما من حيث ظاهرة 
ما أو متغير ما س . ومن أمثلة ا جتمعات الاحصائية : جميع نباتات حنك السبع 
المزروعة في حقل ما في وقت ما ء جميع نباتات البسلة في العام » جميع القواقع 
في بحيرة ماء جميع الفيران من نوع معين » سقوط المطر في منطقة ما ... 

وينبغي أن يكون المجتمع الذي ندرسه معرفا تعريفا جيدا خاصة فيما يتعلق 
بالمتغير س وطريقة قياسه وفي تحديد الوحدة أو العنصر التي يتكون ا جتمع من 
جموعها . فمثلا قد يعبر المتغير س. عن الطول أو الوزن أو اللون أو عدذ ضربات 
ی ر بادة الأدرینالین . .. وقد تکون الوحدة هي 
قرن بسلة أو قوقعة أو قلب فار ن 


۱ 


وني كثير من الأحيان يمكن وصف المتغير سہ في مجتمع ما عن طریق نموذج نظری 
يوضع على هيئة معادلة أو صيغة رياضية تعبر عما يسمى ( توزيع اجتمع » فنقول 
مثلا إن مجتمعا ما هو مجتمع معتدل أو مجتمع ذو حدين أو مجتمع بواسوني ... 
وهذا ما سوف تتناوله فيما بعد . 

والأعداد التي تميز مجتمعا ما تسمى بارامترات ( أو معالم أو أدلة أو ثوابت ) 
اجتمع وهی أعداد ثابتة تميز كل مجتمع عن غيره من المجتمعات حتى ولو كان له 
نفس التوزيع . مثل الوسط الحسابي مم وهو مقياس للنزعة المركزية للمجتمع » 
والانحراف المعيارى 6 وهو مقياس لتشتت مفردات ا جتمع حول الوسط الحسالى . 
٠‏ آما العينة فهي جزء من ا جتمع يختار بحسب مواصفات معينة وبہدف استخدامها 
لدراسة المجتمع » وهناك من النظريات والطرق الاحصائیة ما يمكننا من تقدير 
بارامترات ا جتمعات أو مقارنتہا أو إصدار قرارات أو تنبؤات بشانها عن طريق 
فحص ودراسة عينات مأخوذة منها . 

وبطبيعة الحال ينبغي أن تختار العينة بحيث تمثل ا جتمع أفضل تمثيل ممکن » على 
أن التحليل الإحصالي يتطلب بالضرورة أن تكون العينة عشوائية . والعشوائية 
لاتعني أن ناعذ جزءا من المجتمع بشكل جزافی ء بل هي إجراء يصمم بدقة بحيث 
يضمن عدم وجود تحیز من أى نوع قد يؤثر في عملية اختيار العينة وبحيث يكون 
لکل وحدة من وحدات امجتمع احتال معروف للدخول في العينة . ومن ثم فقد 
و ضعت خطط محتلمة للمعاينة العشوائية مصەام عمنامصهدة صهلمهء أى لسحب 
العينات العشوائية . يتوقف استخدام أى منہا لدراسة مجتمع ما على طبيعة هذا 
ا حتمع وعلى الهدف من دراسته . ومن اشهر هذه الخطط ما ينتج العينات التي 
تحمل الا ماء الاتية : العينة العشوائية البسيطة - العينة الطبقية - العينة ذات 
المراحل - العینة النتظمة - العينة المساحية ... وسنہتم هنا بصفة خاصة بالعينة 
العشوائية البسيطة التى هی على أية حال أساس لكثير من تلك الخطط » أما بقية 
الخطط فقد آفرد ها فصل خاص هو الفصل الخامس عشر من هذا الكتاب . 


٦ 


١ (‏ - ۲ ) العينة العشوائية البسيطة : SIMPLE RANDOM SAMPLE‏ 
لعل أبسط تعریف للعينة العشوائية البسيطة هو أا تلك العينة التی تؤخذ من 
سے پر و مس و و سر وت 
ولذلك فان هذه العينة لا تصلح تقثيل ا جتمع إلا ذا كان هذا ان جتمع متجانسا 
من حيث التغیر الذي ندرسه . وفيما يلي حين نذكر كلمة عينة فسوف نقصد 
ولعل أوضح خطة لاختیار عينة عشوائية بسيطة من مجتمع منتبي هي تلك التى 
اشتہر استخدامها في تحديد أصحاب جوائز المسابقات التليفزيونية . نفرض مثلا . 
أن لدينا ۲ شخصا أجابوا إجابات صحيحة ونريد أن نختار منہم ۲۰ شخصا 
دون تحيز . إن هذا يعني أن لدينا مجتمعا متجانسا حجمه 457 ونريد سحب 
عينة عشوائية بسيطة حجمها ٠١‏ . نعد 4۵۲ قطعة صغيرة متطابقة من الورق 
ونكتب علہا أسماء هوّلاء الأشخاص ( أو نعطیہم أرقاما مسلسلة من ۱ إلى ٦٥٤‏ 
ثم نكتب هذه الأرقام على قطع الورق) . نضع هذه القطع في علبة ونخلطها جيدا 
ثم نسحب منها ٠١‏ قطعة الواحدة بعد ری دون أى تيز مع إرجاع كل قطعة 
تسحب إلى الصندوق قبل كل سحبة وخلط القطع جيدا في كل مرة وإهمال القطع 
التى تتكرر في السحب ء فتكون مجموعة الأشخاص الذين تظهر أسماؤهم أو 
أرقامهم على هذه القطع هی العينة المطلوبة . 
غير أنه يكن الاستغناء عن العلبة وقطع الورق وبناء خطة الاختیار على أحد 
الجداول المسماة بجداول الأرقام العشوائية > مثل الجدول )١(‏ بملحق هذا 
الکتاب . ويتألف هذا الجدول من عدة أعمدة ( أو صفوف ) مجمعة كل خم 2 
معا للسهولة وبكل عمود أرقام ۰۰ ۰۱ ۰۲ ... » 4 مرتبة ترتيبا خاصا یجعل 
لكل من هذه الأرقام نفس الفرصة في الظهور في أي موضع بالجدول » ويمكن 
أن نقرأ منها أعدادا متتابعة يتألف كل منها من رقم واحد أو رقمين أو ثلالة . 
ی نا حذ عمودا واحدا أو ان أو ثلالة ... حسیا نرید » کا مك أن نبداً القراءة 


۱۷ 


من أى صف أو أى عمود وفي ای اتجاه » إلى أعلى أو إلى سفل يمينا أو یسارا 
أو قطريا . ويعتمد عدد الأعمدة التي نختارها على عدد الأرقام التي يشتمل عليها 
حجم ال جتمع . 
مثال ( ۱ - :)١‏ 

لدینا جتمع حجمه ۵۰۰ من الرضی برض معين ونرید أن نستخدم جدول 
الأرقام العشوائية لاختیار عينة عشوائية بسيطة حجمها ۲۰ لاجراء بعض القیاسات 
على عناصرها . 

نظرا لأن حجم ا جتمع وهو ٠٠٥‏ یتألف من ثلاثة أرقام » نعطی لوحدات 
امجتمع آرقاما مسلسلة ۱ ۲۱۲ یں 6220601160236 ۱:۹۹ 
۰ يتألف کل منها من ۳ خانات ومن ثم نحتاج لاختيار العينة إلى ثلائة أعمدة . 
نغمض آعیننا ونضع آصبعنا عشوائیا على أى نقطة في الجدول ولتکن هذه النقطة 
هی نقطة التقاء العمود ۸ والصف ۲۱ حيث نجد العدد ۰۰۸ فیکون هذا الرقم 
هو الرقم السلسل الأول في العينة . نقراً ابتداء من هذا العدد رأسیا إلى أسفل 
( مثلا ) بشکل هندسي ثابت مع إهمال الأعداد التي تزيد عن ۰۰۰ والأعداد التي 
يتكرر ظهورها . وإذا صادف أن انتہی العمود ۸ وم يكتمل بعد الحجم الطلوب 
للعينة نتحول إلى ثلأوأعمدة أخرى من أى من الجانبين الأيمن أو الأيسر ونقراً 
من أعلى الجدول أو من أى مكان آخر في نفس الاتجاه السابق حتی نصل إلى 
الحجم الطلوب ونكون بذلك قد توصلنا إلى عينة عشوائية بسيطة قد تأخذ 
مفرداتها الأرقام المسلسلة الآتية : 

eT ۱۰ ۰۲۰ ۲۰ 4٩۱ 4۱۸ ۱۵۳ ۰۱۸ ۱4۲ ۸ 

4 ‘oY ۲٣۳٢٣ EAT ۷ ۹؛.‎ ۱۳٣ حل‎ E ۱ 


ملاحظة : احتال الحصول على عينة بهذه الطريقة يساوى احتال الحصول على أى 
عينة أخرى من نفس ال حجم وتو حد هذه الخاصة أحيانا كتعريف للعينة العشوائية 


البسيطة 


۱۸ 


( ۱ - ۳ ) التغیرات الاحصائية : ۵۹ STATISTICAL‏ 
في أي دراسة تطبيقية إحصائية ينبغي أن نحصل على بیانات عددية عن التغیرات 
التي ندرسها . وتختلف طريقة تناولنا هذه البیانات باختلاف تلك ا تغیرات التي 
يمكن تقسیمها بصفة عامة إلى الأنواع الآتية : 
أولا - التغیرات الوصفية أو النوعية ) : 
QUALITATIVE VARIABLES ) 4711121817115 (‏ 
وهی متغیرات لا يمكن قياس مفرداتها عددیا ولکن يمكن تقسم هذه الفردات 
بحسب اشتراکها في صفة أو خاصة ما . ومن أمثلة هذه التغیرات متغير 
اللون أو الجنس أو الهنة أو ا خواص الورائية . والجدؤل ( 1- )١‏ هو مثال 
لبيانات وصفية فهو يعطى التوزيع التكرارى لألوان عيون عينة من ۸۰ فارا . 


الجدول (۱-۱۱) الجدول ۱۱ - ۲) 
التوزیع التکراری لألوان عیون عينة من 
الفيران ترتیب محكمين لخمسة من الأشخاص 


ثانيا - التغیرات الرتبية : RANKED VARIABLES‏ 


وهی آیضا متغیرات لا يكن قياس مفرداتها عددیا ولکن يكن تنظم هذه 
الفردات بحسب ترتیب ما أو رتبة ما . ومن أمثلة هذه التغیرات متغیر الفو الذی 


۱۹ 


يمكن تقسیمه إلى ضعیف - عادی - مفرط » كذلك ا تغیرات التي تنتج من عملية 
التحکم کا هو الحال مثلا عندما يطلب إلى مجموعة من علماء النبات ترتیب عشرة 
نباتات من حیث شدة التلف الذی آصاببا من مرض فطری ۰ فیعطی کل منهم 
بحسب تقدیره الترتیب )۱( لاقل النباتات تاثرا بالرض والترتیب (۱۰) لا کثر ها 
تأثرا » أو حینا يطلب إلى مجموعة من الأطباء إبداء آرائهم فی مكتاهداتهم 
الیکروسکوبية عن مرض السرطان وترتيها من حيث تزاید الورم السرطانی.. 
الجدول ( ١‏ - ۲ ) يعطى الترتيب الذى راه اثنان من المحكمين لخمسة من 
المتقدمين لشغل وظيفة ما . 


۶ - المتغيرات العددية ( الكمية ) : QUANTITATIVE VARIABLES‏ 
وهى التى يمكن التعبير عنها بالأعداد العادية ( الحقيقية ) فيكون التغير فیہا هو 


تغير من حيث المقدار أى يمكن تقسم مفرداتها بحسب الاصغر والاكبر » ونميز 
هنا بين النوعين الاتيين : 


CONTINUOUS VARIABLES : التغیرات التصلة‎ ) ١1١ 
وهی تلك التی نحصل علیہا عادة عن طریق القیاس 268502652684 مثل الطول‎ 
والوزن والعمر ودرجة الحرارة . وفى هذه التغیرات نستطیع أن نتصور أن الفردات‎ 
. يمكن أن تختلف عن بعضها بمقادير صغيرة صغراً لا نہائیا من الناحية النظرية‎ 
وإذا وقعت قم متغیر متصل بين عددین ۱ » ب فانبا تمثل بیانیا بجمیع نقط قطعة‎ 
. مستقيمة محدودة ببذين العددین‎ 
DISCRETE (OR MERISTIC) VARIABLES : (ب) التغیرات الوثابة‎ 
وهى تلك التی نحصل علا عادة عن طریق العد ععنامهده» مثل عدد‎ 
الذرية - عدد ا خلفة - عدد ضربات القلب . ومجموعة قم التغیر الوثاب قد تکون‎ 
زا وا ار یمان او صا‎ e 
. وفى کلتا ا حالتین تمثل بیانیا بنقط منفصلة على خط مستقم‎ 


۲۰ 


وفى التغیرات العددية نیز من جهة آحری بين التغیرات العشوائية والتغیرات 
غير العشوائية . والمتغيرات العشوائية هی متغیرات تخضم لمؤئرات عشوائية لا يمكن 
التحکم فيا تجريبيا ومن أمثلتها متغیر درجات حرارة ا جو ومتغير ضفط دم الانسان 
أو تحصيله الدراسی ومتغیر عدد ضربات قلب ضفدعة بعد معالجة ما ء وهذه جميعها 
تتاثر بعوامل عشوائية غير منظورة . آما التغیرات غير العشوائية ( أو الرياضية ) 
فهی تلك التى لا تکون واقعة تحت تأثير عوامل عشوائية ولذلك يمكن قیاسها 
بدقة أو باحطاء صغيرة يمكن إهماها . 

يد اعت ورا مد EO‏ هن 
وتطبيقيا ولذلك سوف نتناوها بشيء من التفصيل هی وتوزيعاتها ونماذجها في 
الفصل الثالث من هذا الكتاب ليتيسر لنا التعامل معها بعد ذلك في الفصول التالية . 


RANDOM ERRORS  ) الأخطاء العشوائية ر أخطاء الصدفة‎ ) 4 - ١١ 

هناك أخطاء تخص ا جال الذی يعمل فيه الباحث ولا تدخل في صميم 
الوضوعات الاحصائية كالأخطاء الناتجة عن عدم ضبط الأجهزة أو الأدوات 
المستخدمة في القياس أو عدم توفر الظروف الملائمة لاجراء التجربة كدرجة الحرارة 
أو الرطوبة ء أو الأخطاء الناتجة عن عدم ملاءمة طريقة القياس » ای عندما يكون 
هناك اختلاف بین التعريف النظرى للمتغير والتعريف الاجرائی المستخدم فى عملية 
قياس هذا المتغير . 

آما ما نتم به فى الإحصاء فهى الأخطاء العشوائية » وتظهر فى الاختلافات التی 
نجدها فى القم العددية التى نحصل علیها عند القيام بقياسات متكررة لنفس الوحدة 
هذه الاختلافات عدد كبير من العوامل الثانوية التي نعجز عن حصرها أو تحديد 
مضدرها أو التنبؤ بها ونعجز عن حساب التأثیر الضقیل الذى يحدثه كل منہا على 
حدة . وبالتای نعجز عر التحكم فما تجرییا ء وف هذه الحال نحاول البحث عن 
وسائل تسمح بتقدير تايها الکلل للإفادة من هذا التقدير فى عملية التحليل 
الإحصاف 

"5 


وحين تکون القیاسات معرضة للأخطاء العشوائية فقط فان أى قيمة سر 

حصل علا من قياس عنصر منه تمثل بالموذج الاتی : 
س + خر . 

حيث أ هی القيمة الحقيقية للعنصر القاس » خ, هی اخطاً فى س أى 
احراف س عن القيمة الحقيقية أ . 

إلا أنه على الدی البعید تميل هذه الأخطاء إلى تعویض بعضهاالبعض ععنی 
حدوث توازن بين الأخطاء الموجبة والأخطاء السالبة بحیث يقترب متوسط 
القياسات من القيمة الحقيقية للشىء الذى نقيسه » ولذلك فإننا نفترض فی كثير 
من الحالات أن متوسط الأخطاء هو صفر عل المليي البعید . 
(۱ - ۵ ) قواعد تقريب الأعداد : RULES FOR ROUNDING‏ 

كثيرا ما نلجاً إلى تدوين قياساتنا للمتفیر ات العددية مقربة إلى عدد معين من 
الخانات . ولقد وجد أنه من الناسب الاتفاق على القواعد الاتية : 

لیکن ق هو الرقم الذى ف الخانة المراد التقريب إليها » أ هو الرقم التالى من 
العين مباشرة للرقم ق . 
(أولا) إذا كان أ < ه يبقى الرقم ق کا هو . 


( ثانيا ) إذا كان أ > ٥‏ يزاد الرقم ق واحدا . 
( ثالثا ) إذا كان أ = ٥‏ ء أ متبوعا بأرقام غير الصفر ‏ يزاد الرقم ق واحدا . 


أما إذا كان أ = ه » أ يقف وحده أو متبوعا باصفار » يبقى الرقم ق کا هو 
إذا کان زوجيا ويزاد واحدا إذا كان فرديا . وهذه القاعدة الأخيرة من شأنها 
إحدات توازن بين الأعداد :الى زیدت ف التقریب والآعداد انی نقصت + خاصة 
إذا كان لدینا متتابعة طويلة من الأعداد القربة . 


۳۲ 


٤ ٦ 
۰ 
۷۱ 
و ویو‎ 
۶۸, ۰ 


مغال ( ۱ ۳) : 


العدد 
۲٦۸‏ 
رج ١7771١‏ 
۷ئ 
نوم , 
ص۰ 
۸۳۱٦‏ 
۸۰۳۷۱ 
VEY‏ 


العدد مقربا ( إلى خانتين عشریتین ) 


۲ 
روڈ 
EA,‏ 
۲ء 
۲ءء 


هذا مع ملاحظة أن آخر رقم فى عدد مقرب ينبغى دائما أن یکون معنویا 
أى بنبغی أن يتضمن فترة تقع فما القيمة الحقيقيةللعدد » وهذهالفترة تبداً بنصف 
وحدة خطوة أسفل العدد المقرب المدون وتنتبى بنصف وحدة خطوة أعلاه فمثلا 
العدد المقرب ۷,۸ يعنى أن قيمته الحقيقية تقع في الفترة بين ۰۷,۷۰ ۷,۸۰ أى 
٠,٠١ + ۷۸‏ والعدد المقرب ۰ يعنى أن قيمته ا حقیقیة تقع في الفترة 7 


۳۳ 


ای 3 ۵ ۷۸۰ أى ۷,۸۰ OE‏ ووه و العدد القرب ۶ ۳,۲ یعنی آن فيمته 
لحقيقية تقع فى الفترة بين ٣,٢۲٣۳٣‏ ۳,۲4۵ أى ۳,۲ ± ۰۵.ره 


وحين نرغب فى تدوين قياس وحدة ما مقربة إلى عدد معين من الخانات نوجد 
هذا القیاس بحيث یکون عدد الخانات الناتجة آکثر بواحد على الأقل من العدد 
الطلوب ثم نجری التقريب . فمثلا لإيجاد خارج القسمة ۱۰ + ۷ مقربا إلى 
۳ خانات عشرية نقوم بعملية القسمة حتی نحصل على ٤‏ خانات ثم نقرب إلى 
۳ خانات کالاتی : ۱۵ + ۷ = ۲,۱۲۸ = ۲,۱۳ تقریبا . 


ACCURACY AND PRECISION : الدقة والضبط‎ ) ٦ - ١( 
الدقة هى تعبير عن مدى قرب قيمة نتجت عن قياس وحدة ما من القيمة‎ 
الحقيقية طذه الوحدة » أما الضبط فهو تعبير عن مدى قرب القياسات المتكررة‎ 
لوحدة ما من بعضها البعض تحت نفس الظروف . والاحصاء يت ساسا بالضبط‎ 
. لأن الضبط یتضمی الدقة طالا كانت أداة القیاس غير متحيزة‎ 
» والدقة في عدد مقرب يحكم علیها بدلالة النسبة ا ثویة للخطاً الذی يحتويه‎ 
تقریبا . إن هذا یعنی أن القيمة الحقيقية‎ ۸٩ فمثلا نفرض أن عددا سجل على أنه‎ 
وتكون القيمة المطلقة للحد الأقصى‎ ۸٩,۵ ۸۸,۵ لهذا العدد تقع بين العددين‎ 
: وبالتالى تكون نسبة' الخطأ هي‎ ٠,٥ للخطاً هى‎ 
کے يايو‎ KS 
۸۹ 


نفرض آن عددا آخر سجل على أنه ٥‏ تقریبا فتکون نسبة الخطا هى : 


گید »× ۱۰ 2 ۲ ۲و 


ونظرا لأن ۰,۵٩‏ أكبر من ۰,۳۲ نقول إن العدد ۸٩‏ أقل دقة من العدد ۱۵,۵ 
أى أن العدد یکون أكثر دقة إذا اسطعنا کتایته بعد أكبر من الأرقام المعوية . 


۳۲ 


آما الضبط فنحکم عليه بعدة طرق منها حجم الوحدة الستخدمة في القیاس ء 
ففی قياس طول وحدة ما یکون القیاس آکثر ضبطا حين نستخدم مسطرة مدرجة 
بالللیمترات عنه حين نستخدم مسطرة مدرجة بالبوصات . وفى الاحصاء يتم التعبیر 
عن الضبط فى كثير من ا حالات بواسطة الانحراف العیاری للقیاسات التکررة . 


PROBABILITY : الاحتال‎ ) ۷ - ١١ 
إن القرارات والأحكام والتنبؤات التی نتخذها فى الاحصاء هی دائما قرارات‎ 
احتالية بمعنى آننا لا نستطیع أن نجزم جزما باتا بصحتها أو بخطئها ء فتأق القرارات‎ 
مصحوبة باحتالات معينة للصواب أو الخطأ . ولعل هذا هو الذى أعطى الاحصاء‎ 
قوته الكبرى وميزته عن الریاضیات  إذ يتعرض للقضايا والفروض التى تعلن‎ 
الرياضيات عجزها عن تناولها » فيبت فما باسلوب احتالى هو على أية حال أفضل‎ 
من ترك القضايا دون حل عملا بالحكمة القائلة : ( ما لا يدرك كله لا يترك‎ 
كله ). ويهمنا فى مستهل دراستنا للاحصاء أن نتبين معنى الاحتال من الناحية‎ 
. التطبيقية على الأقل‎ 


إذا كان لدينا فرض ما فإننا نعين لصواب هذا الفرض العدد (۱) ونعين -نطئه 
العدد « صفر » ومن ثم فإن أى عدد يقع بين الصفر والواحد يمكن أن يعبر عن 
درجة صواب أو خطأ هذا الُرض . إن الأعداد التى تبدأ بالصفر وتنتبى بالواحد 
هی التى نعبر بها عن الاحتالات » فنقول مثلا إن احتال ظهور البترول فى منطقة 
ما هو ٠,٦‏ أو إن احتال الحصول على نباتات حمراء من مجموعة معينة من بذور 
حنك السبع هو ٠,٤‏ وهكذا ... ويؤخذ الاحتال بداهة كمقياس لدرجة اعتقادا 
أو شدة اقتناعنا فى صحة فرض ما أو فى وقوع حدث ما . وليس من المناسب 
أن نعتبر هذا تعريفا للاحتال لأنه يخضع لذاتية المشاهد وخبرته ء ومع ذلك فكثيرا 
ما جد آتفسنا مضطرين إلى أن نقدر احتال حدث ما بالبداهة أو الخبرة أو ی 
عوامل ذاتية أخرى وذلك حين لا تتوفر عوامل مباشرة تكفى لحساب احتال 
الحدث . 


Ye 


والتعریف الدقیق للاحتال یتالف من مجموعة من السلمات الصاغة صياغة 
رياضية » على أن الدراسات التطبيقية لا تحتاج إلى هذا التعریف وإنما تکتفی 
بتعريفين فى مستوى أقل » فيعتبر الأول أن الاحج‌ال هو ( نسبة » ویعتبر الثانى أن 
الاحتال هو « تكرار نسبى ) کا هو موضح بعد . 
(۱) التعريف التقلیدی : CLASSICAL DEFINITION‏ 

إذا آسفرت تجربة عن ن من النواتج أو الحالات التساوية الامکانات وکان 
الحدث أ یقم فى م من هذه النواتج فإن احتال وقوع هذا الحدث یساوی ِ 
أى يساوى النسبة بين عدد الحالات التى يمكن أن يقع فیہا الحدث والعدد الكلى 
للحالات التى يمكن أن تسفر عنها التجربة . 

فمثلا إذا ألقينا حجرة نرد منتظمةعشوائيا تكون النواتج الممكنة للتجربة هی 
الأعداد الست ١‏ » ۰۲ ۰۳ ۰4 ه » 5 وهذه النواتج متساوية الإمكانات لأنه 
لا یو جد لدینا ما يجعلنا نتوقع ظهور يردا دون الا خرین وعلى ذلك فان احعال 
الحدث « عدد فردی » مثلا هو 5 = ج . کذلك احتال سحب « صورة » من 
( ب ) التعریف الإحصانى : STATISTICAL DEFINITION‏ 

ينطلق هذا التعريف من فكرة التکرار النسبى ومن ظاهرة اكتشفت باللاحظة 
و التجریب تعرف بظاهرة الانتظام الاحصانی Statistical regularity‏ و مجملھا أنه 
إذا کررت تجربة مرات كثيرة تحت نفس الظروف ١‏ مثل زراعة بذرة من نبات 
حنك السبع ) فإن التکرار النسبی لحدث ما متعلق بهذه التجربة ( مثل ظهور اللون 
الاح یقترب می عدد ایت کلما زاد عدد مرات اجراء التجربة » ویو عذ هذا 
العدد کتقدیر لاحتال ذلك الحدث . ولذلك یعرف احتال حدث ما بانه نهاية 
متتابعة من التکرارات النسبية لوقوع هذا احدث . فمثلا إذا آلقینا قطعة نقود 
منتظمة عشوائیا عشر مرات ثم مائة ثم آلف ثم ... فان التکرار النسبی لظهور 


۳۹ 


الصورة یقترب من العدد ج كلما زاد عدد مرات إلقاء القطعة . وهنا نقول إن 
احتال الحدث 0 ظهور الصورة شوپ . ويمهم من هذا أنه إذا رمیت قطعة 
نقود عددا كبيرا من المرات فان نسبة عدد المرات التى تظهر فیہا الصورة إلى العدد 
الكلى رات رمى القطعة هو + ( على المدى الطويل ) . 

ويوحى التعريف الإحصالى بطريقة مناسبة لایجاد احتالات الأحداث تجريبيا > 
فإذا أردنا مثلا إيجاد احتال وجود وحدة معيبة من الوحدات التى ينتجها مصنع 
ما » نسحب عينة عشوائية كبيرة من هذه الوحدات ونحسب التكرار النسبی 
للوحدات المعيبة فنحصل على تقدير للاحتال المطلوب ء ويمكن بعد ذلك اختبار دقة هذا 
التقدير بالطرق الاحصائية التى سندرسها بعد . 


أما التعريف التقليدى فیصلح لإيجاد الاحتالات نظريا فى الحالات التى يتوفر 
فیها شرط تساوى الإمكانات کا فى الثال الاق . 
مغال ( ١‏ - 5) : 

فى مجموعة من ۱۰۰ رجل علم أن ۱۲ منهم یلبسون نظارات » ۸ منهم 
لا یلبسون نظارات ولکن يحتاجون لها . إذا اخترنا رجل واحد من هذه امجموعة 
عشوائیا فان : 
(اع احتال أن يكون الرجل لابساً نظارة وا 
(ب) احتال أن یکون الرجل « لا یلبس نظارة ولکن يحتاج لها » 
(ج) احتال أن یکون الرجل « لا یلبس خظارة ولا يحتاج إليها 4 = ۸ر 


> 
۱ 


امتداد للتعریف التقلیدی : 

إن التعریف التقلیدی للاحتال الذی سبق تقديمه یتناول التجارب التی تسفر 
عن عدد منتهی من النواتج » إلا أنه مع بعض التعدیل يمكن أن يتد لیشمل التجارب 
التى تسفر عن عدد غير منتهى من النواتج کتلك التی یکون فیہا لفضاء التجریب ‏ 
مقیاس هندسی کالطول آو الساحة أو ا حجم . فاذا كان هذا الفضاء یتالف من 


۳۷ 


منطقة محددة | و کانت المنطقة ب جزءا من المنطقة ١‏ واخترنا عشوائیا نقطة من 
المنطقة ١‏ فان احتال الحدث « وقوع النقطة فى النطقة ب » یعرف بالنسبة : 


مقیاس 
مقیاس | 


بس 


يعنى أن احتال وقوع نقطة فى 00 الجر يتناسب گس عن هذا 

و ےہ جا 
مثال 1١١‏ -ه) 

اختيرت نقطة عشوائيا من داخل دائرة | نصف قطرها ۳ سم . ما احتال ألا 
يزيد بعد هذه النقطة عن مرکز الدائرة عن ۲ سم ؟ : 
الحل : 

يقع الحدث المطلوب إذا وقعت النقطة المختارة داخل دائرة ب ها نفس مركز 
الدائرة ١‏ ونصف قطرها ۲ سم . 


١ :‏ مقياس الدائرة ب _ ط × ٤‏ _ 4 
.. الاحتال الطلوب = يهل ر = ہہ ي 
ان ار Ok‏ 


ب 


) ١-۱ ( مثال‎ 


اختيرت نقطة عشوائیا على القطعة الستقيمة | < | س : .۱ > س یی ۰ ] 
ما احتال وقوع النقطة فى القطعة الستقيمة ب = |[ س : م > س > ۲ ] 


اخل : 
الا حعال المطلوب _ طول القطعة ی = له 
ل 


۳۸ 


اصطلاحات وتعاریف : 
)١(‏ الرمز ل )١(‏ یعنی احتال وقوع احدث ١ء‏ ویلاحظ أن 
٦ل‏ را) > . 

وحین ل (۱) = ۰ نقول إن الحدث | هو حدث مستحیل ؛ 

وحين ل (اع = ۱ نقول إن الحدث | هو حدث مؤکد . 
(۲) الرمز ك را أو ا,) 

یعنی احتال وقوع واحد على الأقل من الحدثين !, » ا, أى وقوع ا, فقط أو 
ار فقط أو أ ام معا . 
(۲) الرمز ل ( ا وا( 

یعنی احتال وقوع الحدثين ا,. ا, معا أو بالتتابع . 
(5) الرمز د رل | 1 ) 

یعنی احتال وقوع احدث اء بشرط أن یکون الحدث !, قد وقع فعلا ویسمی 
هذا الاحعال بالاحتال الشرطل, للخدث ا, باللسبة ااحدث || . 

مشال ذلك احتمال تیار طالب من مدرسة ما بشرط أن یکون من 
الریاضییین . 
)٥(‏ يقال للحدئین ا, » ا, إنہما متتافیان إذا كان وقوع أحدهما يمنع وقوع الآخر 
وبذلك لا يمكن أن يقع الحدثان معا ء أى یکون ل (ا, وا, ) = ۰ فمثلا فى 
حالة ولادة طفل يكون الحدث « المولود ذكر » والحدث ١‏ المولود أنثى » حدثين 
متنافيين ( لا يمكن أن يقعا معا ) . 
(7) يقال للحدثين | ء ا, إنہما مستقلان إذا كان احتال وقوع أیہما لا يتأثر 
بوقوع أو عدم وقوع الآخرء أى إذا كان : 


۳۹ 


ل را ال عدری ا و کت 

فمثلا إذا ألقينا قطعتين من العملة عشوائيا فان ما يظهر على أى منہما ( صورة 
أو كتابة ) يكون مستقلا عما يظهر على الأخرى ( إلا إذا كانت القطعتان مربوطتين 
معا بخيط مثلا ) . كذلك اختيار طالب من كلية العلوم واختيار طالب من كلية 
الإنسانيات هما حدثان مستقلان . 
توافقات الاحال : 

القاعدتان الاتیتان تسهلان حساب الاحتالات فی كثير من احالات ويمكن 
ااا ریاضیا : 
أولا - قاعدة الجمع : 

ل را أو ا ) > ل رای + ل ريد را ولف 

أى أن احعال وفوع اح الحدثين أ 3 1 او کلاهما یساوی 

احتال وقوع الأول + احتال وقوع الثافى - احتال وقوعهما معا . 

حالة خاصة : 


إذا كان الحدثان ا, وا, متنافيين فإنه حسب التعريف )٥(‏ تصبح قاعدة الجمع 


کالاتی : 
در( اناو اع عد رای يدل بزاع 


وتسمى هذه القاعدة بقاعدة الجمع للأحداث السافية > ويمكن تعميمها 
کالاتی : 


إذا كانت اہ از و ولي ان انا متنافية فان : 


ل (ا, أو ا, أو... أو أن) = ل ای + ل ری + ... + ل ران 


مثال ۱ - ۷) 

فى مجموعة من ١٠‏ طالب رسب ۱۲ فی الریاضیات ورسب ۱۵ فى الفیزیاء 
ورسب ۸ فى کلتا ا مادتین . إذا اختیر طالب واحد عشوائيا من هذه المجموعة فما 
ایال آن یکون راسبا ف الریاضیات أو فی الفیزیاء ‏ 
الحل : 

نلاحظ أن الرسوب فى أى مادة لا نع الرسوب فى الادة الأخحری انی أن 
الحدثين غير متنافيين وحسب قاعدة الجمع نجد آن : 
ل (راسب ف الرياضيات أو راسب ف الفيزياء) = ۰,۱۲ ١٥۱ر‏ ۰,۸ ۱۹و 


مثال (۱ -8 ): 


آلقی حجر نرد منتظم عشوائيا مرة واحدة . نجد أن : 
(ا)احتال ظهور ه أو ٩‏ = ل (ه أو 5) 


= ل (ه) + ل ری ١‏ حدثان متنافيان ) 
(ب)احتال ظهور عدد فردى = ل ١١‏ او ۳ أو ه) 

یق کا و و احداٹث معنافة 

رد یں ۲ (۳ احداث متنافية) 


5 
نصحہ : 
۰ ۰ 


إذا كانت | » ا, » ...۰ ان هی جیع الأحداث المکنة فى تجربة ما وکانت 
هذه الأحداث متنافية فإن جموع احتالات هذه الأحداث یساوی الواحد 
الصحیح ‏ أى أن : 

ل (ا) + ل مل ... + ل ران = ١‏ 

لاحظ تحقق هذه النتيجة فى الثال ( ١‏ - 4 ) السابق . 


۳۱ 


انیا - قاعدة الضرب : 


ل ر( و = ل (ل|) : 7 (ا, | 6 « ل (ام عي 
أو ارام رف اطم را 


0 


او 


أى أن احتال وقوع حدئین معا یساوی احتال آحدهما مضروبا فى الاحتال 
الشرطى للاخر بالنسبة للأول . 


حالة خاصة : 
إذا كان الحدثان آ, » /, مستقلین فإنه حسب )٦(‏ تصبح القاعدة كالآتى : 
ل جار وا < ل رای .ل (ل٘ 
وتسمی هذه النتيجة بقاعدة الضرب للأحداث الستقلة » ویکن تعمیمها 
کالاتی : 
إذا كانت ای اب ...ع أن دات مستقلة فان : 
. ل (ل ول و ... وان ل ای . ل (اي ... ل ران 


مثال ( ۱ - )٩‏ : 
رمی حجرا نرد منتظمان ومتمیزان عشوائیا مرة واحدة . نجد أن : 
(ا) احتال ظهور ٥‏ على القطعة الأولى و٦‏ على القطعة الثانية 
= لیڈ را )  -‏ × ید ١‏ حدثان مستقلان ) 
۱ ۱ ا یی 
( ج ) احتال ظهور ه على إحدى القطعتین و٦‏ على القطعة الاعری 


مثال ( )٩۰ - ۱٩‏ : 
ثلاث مجموعات من الأطفال تتالف الأول من ( ۳ بنات » ولد واحد ) 

وتتالف الثانية من ( بنتين » ولدين ) وتتالف الثالثة من ( بنت واحدق ۳ 
أولاد ) . اعتیر طفل واحد عشوائياً من كل مجموعة . ما احتال أن یکون الثلائة 
الاطفال اختارون عبارة عن بنت واحدة وولدین ۴ 
اخل : 

يقع الحدث الطلوب بإحدى الطرق الثلاث الاتية : 

(بنت - ولد - ولد ) أو ( ولد - بنت - ولد ) - أو رولد ولد - بنت ) 


7 م۔ Ji‏ _ ۳ ۲ 9-2 ۲ 8 سج 
5 ہے او ے ۲ ۲ یت 0 5 اه 
5 و “eh‏ ے ١‏ ۲ 1 1 ہ‫ 112 


وبا أن هذه الطرق الثلاثة متنافية فإن احتال أن يكون الأطفال ا ختارون عبارة 
عن بنت واحدة وولدين هو مجموع احعالات هذه الطرق » أى : 


+ ۳ + ۹ 


گے نے ے ۱۳ 
۳۲ ۳۲ 


7 ۲ 
مثال ۱ )١١-‏ 
یل ۷ کرات کرات و۳ کرات بیضاء . سحیت کرتان عشوائیا 
الواحدة بعد الأخرى دون ارجاع . احسب احتالات الأحداث الاتية : 
(أ) أن تكون كلا الكرتين حمراء . ( ب ) أن تکون كلا الکرتین بيضاء . 
( ج ) أن تکون |حدی الکرتین هرا والاخری بیضاء . 


۳۳ 


اخل : 
(أ) احال أن تکون الكرة الأولى حراء = ل 


احتال أن تكون الكرة الثانية راء = ل = پچ 
( هذا احال شرطى مع ملاحظة أنه بعك السحية لاول ييقي في الصندوق 
٩‏ كرات مہا ٦‏ حمراء ) 
احتال أن تکون كلا الكرتين حراء = کہ × 3 = فل 


وذلك باستخدام قاعدة الضرب وملاحظة أن الاحتال 1 هو احتال شرطى فهو 

احال ظهور كرة حمراء في السحبة الثانية بشرط أن تکون السحبة الأولى حمراء . 
0-0 تکون کلا الکرتین بیضاء نا ری 

واحتال أن تکون الکرة الأولى بيضاء والثانية حمراء چ 

احعال أن تکون إحدذئ الکرتین جمراء والأعری بیضاء - لب + - لا 

( حدثان متافیان ) 

MATHEMATICAL MODELS : ا اذج الرياضية‎ ) ۸ - ١ ( 

الفوذج اظاهرة ما هو وسيلة لبيان امیکل العام لتر کیب هذه الظاهرة أو للتعبير عن 

نظرية أو وضع یؤخذ كمولد لما نلمسه من مشاهدات عن هذه الظاهرة . وفي 

التحليل الإحصاني عادة ما توضع ال ماذج في صورة رياضية وان كان هناك صور 

أخرى بيانية كالخرائط الهندسية والجغرافية والجيولوجية . 


4 


والفوذج الرياضي هو تجريد موذج فيزياي حيث تحل محل الاشیاء والقوی 
والاحداث رموز تعبر عن متغیرات وبارامترات وثوابت . ويمكن تقسم افاذج 
الرياضية إلى ثلاثة آنواع هی : الماذج التحديدية - الفاذج الاحصائية - نماذج 
العملیات العشوائية . 
( أ ) الفاذج التحديدية : DETERMINISTIC MODELS‏ 

هى تلك الماذج الرياضية العتادة التي تستخدم في ختلف ا جالات العلمية والتي 
تعبر عن العلاقة الدالية بين التغیرات على هيعة قوانين أو معادلات جبرية أو تفاضلية 
أو تكاملية أو مصفوفية يمكن اشتقاقها نظریاً دون الالتجاء إلى الهيريب » كقوانين 
نيوتن للحركة . 

غير أنة عند التحقق من صحة هذه القوانین 2 نتعرض إلى عدة مصادر 
الط منہا الخطاً في القیاس measurement error‏ ومنہا خطاً المعادلة equation‏ 
error‏ آی خطاً استخدام معادلة غير مناسبة » ومنها الأخطاء العشوائية السابق 
الاشارة لها في البند ( ١‏ - ) . إن هذه الأخطاء لا تدحل في اعتبار ا موذج 
التحديدي ويتطلب تقييمها تحويل هذا الفوذج إلى نموذج إحصالي . 
(ب) الفاذج الإحصائية : STATISTICAL MODELS‏ 

انفوذج الإحصالي هو تعبير رياضي يشتمل على واحد أو آکثر من الم ركبات 
العشوائية بالاضافة إلى المتغيرات والبارامترات والثوابت التي يشتمل عليها الموذج 
التحدیدی . ويمكن اشتقاق نموذج إحصالي من نموذج تحديدى بإضافة صريحة 
یسیر بسرعة ابتدائية ع وعجلة منتظمة ى یاعذ الصورة : 

8 ۰ ۱ ۲۰ 
ف = ê‏ ین + ۲ حال 


وهذا نموذج تحديدى . إذا أجرينا تجربة عدة مرات وكانت ف ترمز إلى 


وم 


السافة القطوعة فی التجربة الرائية » نستطیع أن ندخل العامل العشوايي صراحة 
كلآتي (على أساس أن ع » ۵ ح توابت ) : 


آوف ‏ = ف ا 
حيث ف هی القيمة الحقيقية للمسافة کا تحسب من الفوذج التحدیدی » خ ر 
هى انحراف السافة الناتجة في التجربة الرائية عن السافة الحقيقية ف . 

وسنلقی آمثلة كثيرة للهاذج الاحصائية خاصة عند دراسة تحلیل التباين وتحلیل 
الانحدار . 

على أنه لیس من الضروری أن يعبر الموذج الإحصاني عن نموذج فيزيائي 
بالوضوح الظاهر في القانون السابق بل يمكن اختيار نموذج إحصائي مناسب اعتاداً 
على ما نتصوره من مصادر تؤثر فیما نشاهده من الاختلافات في البيانات الناتجة 
عن الظواهر التي ندرسها . 


(ج) غاذج العمليات العشو ائیة : STOCHASTIC PROCESS MODELS‏ 

هذا النوع من النماذج قد يشتمل على عوامل عشوائية مماثلة لتلك التي في اماذج 
الاحصائية ولكنه بالاضافة إلى ذلك يشتمل على عملية عشوائية معينة تدخل في 
بناء الموذج وتصف الظاهرة على أساس احتالى وليس على آساس تحدیدی . ومن 
هذه الماذج الفوذج ]1الذی سنقدمه فى فصل تحليل التباين بالبند ( م - ١5‏ ). 


۳۹ 


تمارين (۱) 
١‏ - الآتى بیان الأعمار بالسنوات للأطفال الذين ذهبوا إلى إحدی الستشفیات 

للعلاج في أحد الأيام وعددهم ۲4۰ . 

(1) أعط هذه الأعمار أرقاماً مسلسلة من ۰۰۱ إلى ۲۰ 

(ب) استخدم جدول الأعداد العشوائية لاستخراج عينة عشوائية حجمها ۳۰ 
(اذكر رقم العمود ورقم الصف اللذين بدأت بهما ) . 

(ج) أوجد الوسط الحسابي لأعمار أفراد هذه العينة . 

(د) كرر ا خطوتین (ب) » (ج) عدة مرات وقارن بين الأوساط الحسابية 
للعینات الناتجة وبین الوسط الان لاعمار امال جیعاً . 


۲ ۸ ۱۰ NH ۱۰ ۷ 
٥ ۱ 1١ ۷ ١: ٥ 
٥ ۲ ۱۱ 5 ۱۱ ۷ 
٥ ۱ ٥ ۲ ۲ ٦ 
۹ ۲ ۳ 1 ٥ ۱۳ 
4 1 ۱ ۱ ۳ ۲ 
1١ ١ ١ 5 ١ ۲ 
۸ ٥ ۲ 1 ٥ ٥ 
° ۱۰ 1١5 ۹ ۲ ۸ 
١ ۷ ٦ ١ ۳ 3 
٥ ۸ ۲ ۱ ۸ ۳ 
۱ ۱ ۲ ۱ 4 
۳ ۱۰ ۱ ۱ ۲ ۹ 
۸ ٥ ۳ 1 ٥ ۳ 
۱ ۳ ۷ ۱۱ 5 ۲ 


۳۸ 


1١ 


۱۲ 


۱ 


۱۲ 


۱۲ 


۱۲ 


۱۳ 


١: 


۱ 


۱۳ 


١+ 


١: 


۳۱ 


1١١ 


١١ 


۱۲ 


۱۳ 


۱ ۵ 


١: 


۱۳ 


۱ ۵ 


۱۱ 


۱ ۵ 


۱۱ 


۱۲ 


١: 


۱ ۵ 


1١١ 


۲ - قرب الأعداد الاتية إل درجة الدقة الشار لها . 
۶ ال أقرب وحدة » ۰,۱۳۵ إلى أقرب جزء من ألف 
5 إلى آقرب وحدق ۲,۵۰۰۱ إلى أقرب وحدة 
۲ إل أقرب جزء من مائة » ۲4,1۲ إلى رقمين معنوین . 


۳ - اجمع الأعداد £ <A)‏ ار هر كمركا ٤٤رک‏ ۱,۲۸ 
۷۷ 
(أ) مباشرة (ب) بعد تقریب کل منها إلى جزء من عشرة . 


٤‏ - صندوق به 5 كرات مراءو٤‏ كرات صفيل . سا منه عشوائیاً کرتین 
الواحدة بعد الأخرى دون إعادة . 


(أ) احسب احتال أن تكون كلا الكرتين حمراء . 
(ب) احسب احتال أن تکون كلا الكرتين صفراء . 
(ج) احسب احعال آن تکون و احدة حمراء وواحدة صفراء : 


ه - جموعتان من الأطفال تالف الأولى من ( ۳ بنات » ولدین ) وتتألف الثانية 


من ( بنتين » ۳ آولاد ) . اتير طفل واحد عشوائیا من کل مجموعة . ما 
احتال أن يكون الطفلان ا حتاران عبارة عن بنت واحدة وولد واحد ؟ . 


۳۹ 


الفصل الثانی 
التوزیعات التکرارية 
FREQUENCY DISTRIBUTIONS‏ 
إن البيانات التي نحصل علا من عينة ما عن متغير ما تكون عبارة عن عدد 
من القم أو القراءات مسجلة كيفما اتفق » ولذلك تسمى عادة بالبيانات الخام 
8 سج . وأول ما نفعله بهذه البيانات هو تنظيمها وتلخيصها في صورة مركزة 
عادة ما تكون على هيئة توزيعات تكرارية موضوعة فى جداول مناسبة » وکثیراً ما 
نقوم بتمثيلها بيانياً . إن هذا التنظم يجعل البيانات أكثر طواعية للدراسة والتحليل 
وقد يكشف عن بعض الصفات البارزة أو الخصائص العامة التي لا تظهر في 
القراءات قبل تنظيمها . ولا مفر لأى دارس للإحصاء من أن يكون على دراية 
بأمور أساسية اة هی : 
( أ ) كيفية انشاء امحداول القكرارية . 
(ب) كيفية تمثيل التوزیعات بیانیا . 
(ج) كيفية وصف التوزیعات وصفاً موضوعیاً . 
وهذا ما نتناؤالة:هنا بالتلخیص ال رکز عن طريق الأمثلة » على أساس أن القارىء سبق له 


دراستها . ۱ 
)١- ۲(‏ الجداول التكرارية : FREQUENCY TABLES‏ 
(؟ - ۱ - ۱) جدول التوزيع التكرارى البسيط : 

:)١ - ۲( مثال‎ 


الأعداد الاتية شر عن النسب المكوية للكاربون الذى وجد في عينة عشوائية 
حجمها ۵ ۲ في نوع من الفحم ۰ 


٤١ 


AT Af ۸ ۸۰ AY VY AY عم كم‎ AY كلم‎ AI ۰ 
AV VY كم‎ ۷۹ ۷۹ AY ۷۸ هم‎ AT Af Ao ۳۴ 


کون الجدول التکراری البسيط وجدول التکرارات التجمعة الموية . 


امحل : 

ندشي ء جدولا كالجدول (۲ - )١‏ التالى حيث يشتمل العمود الأول منه على 
القع اختلفة للمتغير مرتبة ترتيباً تصاعدياً ( أو تنازلياً ) ویشتمل العمود الثاني منه 
على عدد من الشرط آمام كل قيمة بالعمود الأول حصي عدد مرات و جرد هذه 
القيمة بالبيانات الخام . أما العمودان الثالث والرابع فأمر هما واضح وكذلك بالنسبة 


للجدول (۲ - ۲) . 
الجدول (۲ - )١‏ الجدول (۲ - ۲) 
التکرارات والتكرارات النسبية التكرارات المتجمعة والمتجمعة المرية 
للنسمب المثوية للكاربون في عينة من الفحم 


> 
> 
2 
چم ۰ 
ج 
> 
2 
2 
سے 
2 
2 


ملاحظات : 

(۱) س ترمز إلى القم ا حتلفة للمتغیر . 

(۲) ك, ترمز إلى تکرار القيمة س, أى إلى عدد مرات وجود هذه القيمة 
بالبیانات الخام . 

(۳) ح ترمز إلى التکرار النسبي للقيمة س , أى خارج قسمة العدد ك على 
حجم التوزیع وهو هنا ۲۶ . وهذه التکرارات النسبية توخذ کتقدیرات 
للاحالات تحت شروط معينة مها عشوائية العينة وكبر حجمها.. 

)٤(‏ تسمی مموعة الأزواج الرتبة 
RT CAV) o cO YM «(CT YY) }‏ 

بالتوزيع التكرارى للمتغير س في العينة » وهذه المجموعة تشكل العمودين الأول والثالث 

من الحدول (۲ - )١‏ . 

١ - ۲(‏ - ۲) جدول التوزيع التكرارى المجمع في فات : 
حين تشتمل البیانات على عدد كبير من قم متغير عددی » یفضل تجميع هذه 

الق في فئات فتوضع کل مجموعة من القم التقارية في ففة خاصة ؛ ويراعى هنا 

ألا يكون عدد هذه الفئات کبیرا فتنتفي الحكمة أو الفائدة من عملية التجميع ء 

وألا يكون عددها صغیراً فتضيع معالم التوزيع ويفقد الكثير من تفاصيله . 

مثال (۲ = 7 ) : 
قيست أطوال محيطات الرژوس باللیمترات لعينة حجمها ٠٤‏ من الحمام المنزلى 

فوجدت کا بل : 

AT VLA UA IGT IT ۱:۱۰ ل‎ VTA YA ITY 
EEE مہ رہ رر رب ہرد‎ STARN 
کر ور ےہ رہ وہ رر میں ہر رو‎ 
ا ۵ئمئ۷۷۷٣۷۷ لوو وی‎ 


<۳ 


جمع هذه البیانات في توزیع تکراری ذی فئات وأوجد توزيع التکرارات التجمعة 
النسبية الگوية . 
احل : 
الدی = أكبر قيمة للمتغير - أصغر قيمة للمتغير 

I=, - ١۳,۳ ع‎ 

إذا رأينا أن نأخذ حوالى ٠١‏ فعات يكون طول كل فة ۳,۱ ١0+‏ = ۰,۳۰ 
تقریباً . 

وعلى أساس أن الأطوال قيست لأقرب جزء م#يعشرة مژھالللیمٹر سنعتبر أنه 
إذا كان س هو العدد الذى سجلناه لطول محيط رأس حمامة فان الطول الحقيقي 
لهذا الرأس يقع بين العددين س ± ٠,٠١‏ فمثلا أصغر عدد مسجل هو ۱۰,۲ 
وإذن الطول الحقيقي یط راس أصغر حمامة في العينة يقع بين العددين 
۰,۰٩ + ۱۰,۲‏ أى بين العددين ۰۱۰,۱۵ ۱۰,۲۵ . 

نأخذ العدد ۱۰,۱۵ کحد أدفي#للفئة الأول . وحیث أننا اخترنا أن یکون 
طول الفعة ۰,۳۰ فان الحد الأعلى غذه الفعة یکون ۱۰,۱۵ + ۰,۳۰ ۱۰,4۵ 
ویکون هذا العدد نفسه هو الحد الأدنى للفعة الثانية التي ینبغی أن یکون حدها 
الاعلی ۱۰,۵ + ۰,۳۰ = ۱۰,۷۵ ونستمر في إنشاء الفغات التالية بنفس الطريقة 
حتي نصل إلى فثة تخطی أكبر عدد في البیانات العطاة وهو ۱۳,۳ -- انظر العمود 
الأول من الجدول (۲ - ۳) الآتي . ویلاحظ أن هذا الأسلوب فی تکوین الفعات 
للقياسات القربة یسمح بأن یکون لكل عدد في البيانات العطاة مکان وحید في 
إحدى هذه الفعات . وبالنسبة للأ العمود الثالث نمر على الاعداد العطاة واحدا 
واحداً ونضع شرطة أمام الفعة التي يدخل فيها . 


5 


الجدول (۲ - ۴) 
التکرارات والتکرارات النسبية حیطات الرژوس 
بالمليمترات لعينة الحمام المنزلى 


۵-۵ ۱۰,6 
۱۰,۷۵۵ 
۷۵ -۱۱,۰۵ 
۵ ,۱۱,۳۵۱ 
۱۱,۹۵۵ 
۵ ۱۱۰۹۰ 
9-۵ ۱۲,۲ 
۵-۱۲۷۵ ۱۲,۵ 
هه ۵-۱ ۱۲,۸ 


۱۳۱۱۵-۱۷۵ 


۱۳, ۵-۵ 


f° 


الجدول ( ۲ - 4 ) 
والتجمعة المثویة 


ملاحظات : 
١‏ - س ‏ ترمز إلى مركز الفئة 70271 1888ء وهو الوسط الحسابي دی الفئة » 
فمثلا مركز الفعة الأولى هو 2 (۱۰,۱۰ یر ںہ ۱۰,۳ . 

ويؤخذ مركز الفعة مثلا فا بمعني أننا نعتبر أن جميع القم التي دخلت الفعة 
مساوية لهذا الرکز » فمثلا تضم الففة الاول ٠١,١8١‏ - ۸۰,4۵ لاثة من 
الاعداد العطاة هی ٠١,4‏ ۰ ۱۰,۲ ۰ ۱۰,6 غير أننا في عملية التجمیع نلغی هذه 


الأعداد ونعتبر أن بہذہ الفئة ثلائة أعداد كل منها یساوی مركز الفكة وهو ۱۰,۳ . 


اس 


كذلك تضم الفعة الثانية أربعة آعداد هی ۱۰,۷ ۰ ۱۰,۵ ۱۰,۷ ۰ ۱۰,۷ غير 
أننا نعتبر أن بہذہ الفعة أربعة آعداد كل منها یساوی مركز الفئة وهو ١ر١٠‏ . 
وني اعتبارنا هذا شيء من التجاوز يسمى بخطاً التجميع » إلا أن هذه الأخطاء 
عادة ما يلغى بعضها البعض لان بعضها بالزيادة والبعض الآخر بالنقصان » 
ولاسيما إذا كان حجم التوزيع كبيراً . 

؟ - في تكوين الفعات في هذا المثال راعينا أن المتغير هو متغير عددى من النوع 
التصل وأن القياس كان إلى أقرب جزء من عشرة من الللیمتر . أما إذا اعتبرنا 
أن القياس مضبوط فیمکن أن نضع الفثات کالاتي : 

۱۰,۲ - لتعني الفعة التي تشمل الأعداد بدا من ۱۰,۲ إلى أقل من ۱۰,۵ 

۱۰,۰ - لتعني الفئة التي تشمل الأعداد بدا من ٠١,١‏ إلى أقل من ۱۰,۸ 

۱۰,۸ - لتعني الفعة التي تشمل الأعداد بدءأ من ۱۰,۸ إلى أقل من ۱۱,۱ 

و ۱ 
وتستخدم هذه الطريقة أيضاً حين یکون التغیر من التوع الوثاب . ولبیان أن هذه 
الطريقة لا تصلح فى الحالة التى تکون فیها البیانات مسجلة بمقياس تقریبی » اعتبر 
الحمامة التی سجل طوفا على أنه ۱۰,۰ مللیمترا ( تقریبا ) . نعلم أن الطول 
الحقيقى هذه الحمامة یقم بين العددین ۱۰,4۵ ۱۰,۵۰ وعلى ذلك فان الطول 
الحقيقى قد یکون أصغر من الطول السجل ,۱۰ مثلا ۱۰,4۸ وفى هذه 
الحالة ينبغى وضعه فى الفعة ۱۰,۲ - أو قد یکون أكبر من ۱۰,۵ مثلا 
۶ وفی هذه الحالة ینبغی وضعه فى الفئة ۱۰,۵ - وما دمنا لا نعرف الطول 
الحقيقى هذه ا حمامة فاننا نکون فی حيرة من استخدام أى من هاتين الفئتين . 
ونقع فى هذه الحيرة أيضا فى تناول كثير من الأطوال الأخرى مثل ۱۰,۸ 
۱١ء‏ 11,4 » ٠٠۰‏ ومن هذا نرى أن هذه الطريقة لا تضمن أن يكون لکل 
قيمة ( من القم المقربة ) مكان فى واحدة وواحدة فقط من الفغات . 
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٣ - ۱ - ۲(‏ الجدول التکراری الزدوج ( أو جدول الاقتران ) : 


كل من المثالين السابقین یتناول توزیعا تكرارياً لتغیر واحد » وفیما بل مثالان يتناول 
کل منهما التوزیع التکراری الشترك لمتغيرين . joint distribution‏ 


: ٣ - ۲( مثال‎ 


الجدول (۲ - ه) الات یعطی التکرارات الشاهدة لطول محيط الرأس وطول 
الطفل ساعة الولادة في عينة من ۹۹ مولوداً ۱ 


)١ - ۲( الجدول‎ 


لدینا متغيران هما( ١‏ ) طول محيط الرأسوقد قسمت الاأطوال إلى فتیسن 
۵9 طول الجسم وقد قسمت الاطوال إلى ثلاث فثات » وغذا یسمی مثل هذا احدول 
بجدول اقتران ۲ > ۳ contingency table‏ 3 ×2 لأن المتغيرين يقترنان فيه في توزيع 


مشترك . 


۸ 


من هذا الجدول نستطیع استخراج الجدولين (۲ - ) ۰ ٢(‏ - ۷) الآتيين : 
الجدول (۲ - ۲) الجدول (۲ - ۷ ) 
التوزيع افامشی لطول حیط الرأس التوزیع افامشي لطول الطفل 


یعطی الجدول (۲ - )٦‏ ما یسمی بالتوزيع الهامشى للمتغیر الأول ( طول حيط _ 
الرأس ) وهو يعني التوزيع التكرارى هذا التغیر بصرف النظر عن التغیر الثاني . 
وبالمثل يعطى الجدول (۲ - ۷) التوزيع الهامشي للمتغير الثاني ( طول الجسم ) . 


: )٤ - ۲( مثال‎ 

في إحدى التجارب قسم ١459‏ من الرجال في الأعمان ما بین ۰۰ ٤‏ 
عاما من حيث عادة التدخین إلى قسمین : یدخن ولا یدخن . وبعد ٦‏ سنوات 
من بدء التجربة حسب عدد الوفیات للقسمین فنتج التوزیع التکرباری الزدوج 
المبين باللجدول (۲ - ۸) وهو يعطى التوزیع التکراری الشترك لتغیرین من النوع 
الوصفي هما الوفاة وعادة التدخين . 


مثل هذا الجدول یسمی بجدول اقتران ۲ × ۲ لأن كلا من التغیرین مقسم ال 
قسمین . استخرج التوزیع افامشي لكل من ا تغیرین . 


۹ 


الجدول (۲ - ۸) 


التوزیع الشترك خاصتي الوفاة والتدخین لعينة من کبار السن 


(۲ - ۲) اٹیل البياني للتوزیعات التکرارية : 
العتاد في تمثيل التوزیعات بیانیا (نشاء محورین متعامدین في الستوی يجزأ کل 
منہما بمقياس رسم مناسب بحسب الصورة البيانية التي نرغب في تقدیها 
والأشكال الثلائة الاتية تعرض آشهر هذه الصور وهی نمثل البیانات الواردة بالمثال 
(۲ - ۲) السابق . 
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الشكل (۲ - )١‏ الدرج التكرارى لأطوال محيطات الرژوس لعينه من 4۰ من الحمام المنزلى 


۵ ۰ 


هذا الشكل يعطى ما يسمى بالمدرج التکراری ١‏ هستوجراع ) نچ ہا:نط وهو 
یو حذ من العمودین الاول والرابع من الحدول 5١‏ 3 ويتالف من عدد من 
الستطیلات التلاصقة قواعدها فئات التوزیع وارتفاعاتها تتناسب مع التکرارات 


المناظرة . 
(ب) المضلع التكرارى والمنحنى التكرارى السّدرام 
۱ 1 
۱۱ 
5 
۹ 
طط 1 
1 5 
المصبلع ١لٹراگ‏ 2 
امن اشترارت 1 
86 
راز الات ۲ 
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الشكل (۲ - ۲) الضلع التکراری والمنحني التكرارى لأطوال محیطات الرژوس لعینة من 4۰ من الحمام المنزلى 


هذا الشکل یعطی ما یسمی بالضلع التکراری 0017208 26011626 وهو یو عذ 
من العمودین الثاني والرابع من الجدول ٢(‏ - ۲) . يشل انحور الأفقي مراکز . 
الفئات ویثل ا حور الرأسي التکرارات وینتج الضلع من توصیل عدد من النقط 
(۱۱ نقطة ) إحدائياتها الأفقية مراکز الفغات وإحدائياتها الرأسية التکرارات الناظرة 
ثم يغلق الضلع من الطرفین وذلك بتصور وجود فتة اضافية في بداية التوزیع وة 
إضافية في آخره التکرار في كل منهما هو بطبيعة الحال صفر . 

کا یعطی هذا الشکل ما یسمی بالنحني التکراری 0۳۷6 ٥:900٥‏ وهو 
منحني ناعم یهد بالید ماراً یعض هذه النقط وقریباً من البعض الآخر » ای ليس 


۱ 


من الضروری أن بر بها جمیعاً لأن الهدف من رسمه هو محاولة استکشاف الاتجاه 
العام لتوزيع المتغير في ا جتمع الذی أحذت منه العينة ومن الواضح أن عملية اتمهيد هذه تعتمد 
على ذاتية الراسم وتختلف من شخص إلى آخر » وهی تجرى على أساس أن التوزيع 
التكرارى الذى لدينا هو توزيع لعينة مأخوذة من مجتمع متصل ؛ وكلما كبر حجم 
العينة وصغرت أطوال الفئات كلما اقترب الضلع التكرارى من المنحني التکراری . 


(ج) منحنی التکرارات التجمعة 997 


افر ورالملیا لمات 
2 
طول ط درا > ما ۲۱۱ م۸ )ا ددركا ٢٣ We ١۹۰ Wy fe‏ ۳اا د١‏ ٢۷ں١ ١۶‏ 


الشکل (۲ - ۳) منحني التکرارات التجمعة الحویة لأطوال محیطات الرژوس لعينة من الحمام النزل . 


هذا الشکل يعطى منحني التکر ارات التجمعة المثوية percentage cumulative‏ 
frequency ٤٥‏ . وهو یوّخذ من العمودين الأول والئالث من الجدول (۲ - 4) آی 
أن الإحداثيات الأفقية للنقط هی الحدود العليا للفئات والاحداثیات الرأسية هى 


التكرارات المتجمعة المثوية المناظرة . وكان من الممكن أن نرسم المنحني نفسه من 


اھ 


العمودین الأول والثاني إلا أن هذا يحتاج إلى التفکیر في مقیاس رسم مناسب لكل 
توزیع على حدة أما ور التکرارات التجمعة اهوية فمن شانه أن يكون 
تقسم ا حور الرأسي ثابت لأى توزیع . 
ومن هذا المنحنى نستطيع الاجابة (جابة تقريبية عن نوعين من الأسعلة يتمثلان 
فيما يل : 


(أ) ما طول محيط راس الحمامة الذى يقل عنه أو يساويه /7٠‏ من أطوال 
حیطات رژوس الحمام ؟ ۱ 

(ب) ما النسبة الموية لعدد الحمام الذی تقل أو تساوی أطوال حیطات رژوسها 
عن ۱۲ مللیمترا ؟ 

وللإجابة عن السوال الأول نرسم من النقطة التي تمثل التکرار التجمع الفوی 
٥‏ على ا حور الرأبي خطا مستقیما یوازی ا حور الأفقي ويقطع النحني في نقطة 
(أ) ثم نرسم من (أ) خطا مستقیما یوازی ا حور الرأسي يلقي ا حور الأفقي 
عند النقطة ص, . وبعملية حسابية بسيطة نجد أن م ,> ۱۰,۹۸ تقرییا فيكون 
الطول المطلوب هو ۱۰,۹۸ ملليمترا تقريبا . أما الإجابة عن السوال الثاني فتسير 
بعكس خطوات الإجابة عن السؤال الأول فنرسم من النقطة التي تمثل العدد ۱۲ 
على ا حور الأفقي مستقيما يوازى ا محور الرأسي ويقطع النحني في نقطة ب ثم نرسم 
من ب مستقيما يوازى ا حور الأفقي ليلقي ا حور الرأسي عند النقطة ۸۲ تقریا 
فتكون النسبة المطلوبة هی /8١‏ تقريبا . 

ومن منحني التكرارات المتجمعة المثوية نستطيع بنفس الطريقة أن نوجد تقريبيا 
ما يسمى بالمئينات والربيعات وهی أعداد تستخدم في وصف التوزيعات کا سئرى 
بعد . وهی من ال مقاییس المسماة بمقاييس الموضع تمييزها عن مقاييس المقدار التى 
سنقدمها فى البند (۲ - )٤‏ . 


۳ 


CENTILES AND QUARTILES المينات والربيعات‎ )۳ - ۲( 


إذا كان لدينا توزیع تکراری لمتغير کمی رتبت قيمه تصاعدیا فان ا مینات 
مم ....ء م لهذا التوزیع تعرف بانها تلك الأعداد التي تقسمه إلى 
٠‏ قسم يشتمل كل منها على عدد متساوى من قم التغیر أى على 7.۱ من 
هذه القم . وعلى ذلك فا مین م , هو العدد الذى يقل عنه أو يساويه ۱۰/ من 
قم المتغير وا مین م..ر هو العدد الذی يقل عنه أو يساويه 18٠‏ من قم المتغير 
وهكذا . 


وباثثل الربيعات م » حم » مم للتوزيع تعرف بأنها تلك الأعداد التي 
تقسمه إلى اربعة أقسام يشتمل کل منها على ربع قم المتغير . ويلاحظ أن : 
الریع الأول م = ال ین م., = العدد الذى يقل عنه أو يساويه ۲۵ من قم 
المتغير 
۸ ملیمترا تقریبا في هذا الثال . 
الربيع الثاني مب = الین م , = العدد الذی يقل عنه أو یساویه ٠٥‏ من قم 
المنغير .2 
= ه,١١‏ ملیمترا تقريبا في هذا المثال . 
ويسمى هذا المقياس أيضا بالوسيط لأنه يتوسط التوزيع ويقسمه إلى قسمين 
متساويين في عدد قم التغیر . 
الربيع الثالث م = المين م.ى = العدد الذی يقل عنه أو يساويه ۸۷۰ من قم 
التغیر . 
= ۱۱,۸۸ مللیمترا تقریبا في هذا المثال . 
وفي المثال (۲ - ۲) حيث ن = 4۰ حمامة نجد أن الربیع الأول وهو ۱۰,۹۸ 
يسبقه عشرة أعداد تقع قيمها من ۱۰,۲ إلى ۱۰,۹ کا نجد أن الوسيط وهو 


٥٤ 


٥‏ يسبقة عشرون عددا تقع قیمها من ۱۰,۲ إل ۰ ونجد أن الربیع 
الثالث وهو ۱۱,۸۸ یسبقه ثلائون عددا تقع قیمها من ۱۰,۲ إلى ١١,8‏ . 

ونستطیع إيجاد المينات والربیعات بطريقة حسابية وهی طريقة أكثر دقة 
نوضحها عن طریق التوزیع الذی با ثال (۲ - ۲) والذی يمكن تلخیصه بالجدول 
9 -4) الآني : 


)٩ - الجدول(۲‎ 


التوزيع التكرارى والتوزيع المتجمع لأطوال محیطات الرژوس باللیمترات لعينة من الحمام التزلی 


۱۰,۵ س‎ ۰۵ 
۱۰,۷۵ ٠١٥ 
۱١,۰١ ۵ 
۱۱,۳۵ ۵ 


۵ - ۱۱,۰ 
۷۵۰ کس ۱۱,۹ 
۰۵ - ۲ ۱ 


۱٢,٢٥١ ۔‎ ٥ 
۱۲,۸۵ - ۱۲,۵۰ 
۱۳۵,۱١ ۲۶ 
۱۳,٣١ — ۶۴ 


e0 


لایجاد الوسیط سپ والربيعين م » صن : 


ترتیب الوسیط = 2- ( هذه قاعدة عامة لتوزیعات ا تغیرات التصلة ) 
نج ڪا 

إذن الوسیط هو الطول الذی يقل عنه أو يساويه أطوال ۲۰ حمامة . 
نلاحظ من الجدول أن هناك ۱۸ حمامة تقل أطوالها عن ۱۱,۳۵ ملیمترا . 


وأن هناك ۲۳ حمامة تقل أطواها عن ۱۱,۹۵ مليمترا . 
ری ما بجع پہور تن ۱- ١١,55‏ وتسمی هذه الفثة حينقذ 


بالفئة الوسيطية . إن هذه الفعة تشتمل على ٥‏ وحدات ( حمامات )نريد أن ناخذ منها 


ٍ00 المطلوب ( من ۱۸ حمامة إلى ۲۰ حمامة ) وعلى فرض أن 

الوحدات الخمسة موزعة بانتظام داخل الفئة بمعني آنها تبعد عن بعضها بمسافات 

متساوية فان العدد ٢‏ يمثل طولا قدرہ _٢_‏ طول الفئة أى طولا قدره ل × #,. = 
۵ ° 


۲ م ولا كانت بداية الفثة ۱۱,۳۰ ثم فان : 


الوسیط = ہم = ۱۱,۳۵ + ۰,۱۲ = ۱۱,۷ ملیمترا . 


وبصفة عامة نوجد الوسیط من الصيغة الاتية : 


الوسيط = الحد الأدني للفعة الوسيطية + 
ترتيب الوسيط - التکرار المتجمع للفئة السابقة للفئة الوسيطية 


التکرار في الفئة الوسيطية 


× طول الفكة 


وبنفس النطق السابق نوجد الربيعين الأول والثالث بالصيغتين الآتيتين مع 
ملاحظة أن ترتيب الربيع الأول هو د وترتيب الربيع الثالث ہو ٣ن‏ وذلك 
بالنسبة للتوزيعات التكرارية للمتغيرات المتصلة . 
٥‏ 


م = الحد الأدني لفعة الربيع الأول + 


التكرار في فة الربيع الأول 


× طول الفعة 


مي = الحد الأدني لفئة الربيع الثالث + 

ترتیب م - التکرار التجمع للفقة السابقة لفكة الربیع ات پر باه 72 
التکرار في ففة الربيع الثالث 

فی المثال (؟ - ۲) ند ما بل : 

ترتيب الربيع الأول = 4 = ٠١‏ 


تج 7 ۷۰ + ملظ +١۷٦ = ۰,۲ X‏ ۰,۲۲۵ 
= ۱۰,۹۷۵ ملیمترا . 

۳۰ ترتيب الربيع الغالث = 4055 ح‎ ٤ 

م = ٣١‏ + تام چو . = ۱۱,۸۵ + ۰,۲۳۳ 
= ۱۱,۸۸۳ مليمترا . ۱ 


" وتطبق هذه الصیغ آیضا في حالة التوزیعات التكرارية البسيطة وفي حالة 
التوزیعات غير التكرارية أى التي على صورة مجموعة من القم س » س » ...۰ 
سر ( تکرار کل منها الواحد الصحیح ) » بشرط أن یکون المتغير من النوع التصل 
فتعتبر أى قيمة س من قم التغیر کأنها فترة تبداً بنصف وحدة خطوة أسفل العدد 
س وتنتبی بنصف وحدة خطوة أعلاه وبذلك یکون طول الفترة مساویا الواحد 
إذا كانت س مقدرة بالوحدات الصحيحة ویساوی ۰,۱ إذا كانت مقدرة إلى 
خانة عشرية واحدة ويساوى ٠,۰۱‏ إذا كانت مقدرة إلى خانتين عشريتين 
وهكذا . ونوضح ذلك بأخذ المثال )١ - ٢(‏ الذى نلخصه بالجدول ٢(‏ - ۰ 
الانی : 

۷۷ 


برتیب الربیع الأول = 1 = ٦,٢٦‏ 


الربيع الأول يقع في الفئة التي تعبر عن العدد ۸۰ التي تمتد من ۷۹,۰ إلى 
۵ , ۸۰ والتكرار فيها ۲ 


بر = ۷۹,۵ + له × ۱ = ۸۰,۱۲۵ 


۱ لظ سر اک الى ر نه ی مت اق 
والتکرار فیا ۲ 

ربك و ۷۵ و۱۲ 

> ترتیب الربیع الثالك = 2۳ ۱۸,۷۰ 


3 = وروم + فلت ۱۷ = ۸۵,۸۵ 


مه 


ملاحظسة : لا تصلح هذه الطريقة ولا طريقة المنحني التجمع في حالة توزیعات 
التغیرات غير التصلة ( الوثابة ) » على أنه في حالة التوزیعات غير التكرارية من 
الواضح أن الوسيط هو القيمة التي تقع في وسط التوزيع إذا كان عدد قم المتغير 
فردياً أو هو متوسط القيمتين الوسطيتين إذا كان عدد القم زوجیاً . فمثلا. 
للمجموعة . 

٩۷ ۷ 1 ۵ £‏ ۱۱ ۱۲ ۱۲ ۱۶ ۱۵ ۱۵ 1۰ مه 
التي عدد قیمها ٠١‏ یکون الوسیط هو العدد ۱۱ إذ أن هذا العدد یقسم المجموعة 
إلى قسمين متساویین في عدد القم سبعة منہا قبله وسبعة منہا بعده . 

آما بالنسبة للمجموعة 

٩ ۵ ۵ 5‏ ۷ ۹۷ ۱۱ ۱۲ ۱۲ ۱۶ ۱۵ ۰۰۱۵ 
التي عدد قیمها ١4‏ فیکون الوسيط هو العدد ۵۹ا = ۱۰ إذ أنه یقسم المجموعة 


۲ 

إلى ق قسمين متساويين في عدد القم سبعة منها قبله وسبعة منها بعده مع ملاحظة 
أن الوسيط هنا ليس أحد قم المجموعة المعاطاة . 

بصفة عامة إذا رتبت قائمة من الأعداد حجمها به لتغير وثاب ترتيبا تصاعديا 
فإن : 
() ترتیب الوسيط هو ا وت 
العدد الثامن فى القائمة أى العدد ١١‏ 

وق القائمة الثانية لدینا مه = ٠١‏ .'. ترتيب الوسيط ۷,۵ وهدا العدد يعنى أن 
الوسيط هو متوسط العددين السابع والثامن فى القائمة أى العدد ٠١‏ . 
(ب) يحسب ترتيب الربيع الأول من ترتيب الوسيط کالاتی : 


ترتیب مس هو سل (ترتيب الوسيط بعد حذف الكسر إذا وجد + ۱ . 
۳ 


۹ 


(ج)من امائل یکون ترتیب الربيع الثالث هو نفس ترتیب الربیع الأول حين تقرأ قائمة الأعداد 
عکسیا من النهاية إلى البداية . 


ففى القائمة الأولى لدینا ن = ۱۵ ترتیب الوسیط هو ۸ 


:. ترتیب س هو !ل (م +۸ = ٤,٩‏ 
۱ ۲ 


وهذا یعی أن الربيع الأول هو متوسط العددین الرابع والخامس فى القائمة 


ا سم سل ردب ٥ب٦‏ 
۱ ۲ 
و ن ل رہ ١٤,۶ ٤+‏ 
۳ ۲ 
وف المجموعة الثانية لدينا ن = ۱5 ترتیب الوسیط هو ۷,۵ 
E‏ رب = 
۲ 
٣گ‏ 5 
و ہو کا 


( ۲ -4 ) الوصف العددي للتوزيعات التكرارية : 

حين یکون لدینا توزيع لمتغير عددي وحين يكون لهذا التوزيع قمة و احدة 
کا يبدو مثلا من المنحني التكراري ء فإننا نستطيع وصفه موضوعيا من حيث 
عدة جوانب أهمها : 


( أ )النزعة ال ركزية Central Tendency‏ 
(ب) التشتت Dispersion‏ 
(ج) الالتواء Skewness‏ 
( د) التفرطح Kurtosis‏ 


0 


ففي آغلب التوزیعات ذات القمة الواحدة یترام عدد كبير من قم التغیر حول 
قيمة معينة ویقل هذا الترام تدريجياً على وجه العموم كلما ابتعدت القم عن هذه 
القيمة من الجانبين . هذا التراع أو التجمع حول قيمة مایسمی بالنزعة المركزية 
للتوزيع أو بالقيمة التوسطة وتسمى القيمة التي يحدث حوها التجمع بمقياس النزعة 
المركزية . ویپمنا فی دراسة التوزيعات ا حصول على هذا المقياس . ولا كان هذا 
المقياس يختلف فی تركيبه بحسب طبيعة البيانات والهدف من دراستہا فقد وضعت 
عدة مقاييس للنزعة المركزية نختار منها مانرى أنه يلاثم ما بأيدينا من توزيعات . 
ومن أشهر هذه القاییس ما يلي : 

الوسط الحسابي - الوسيط - النوال - الوسط المندسي - الوسط 
التوافقي 


وسنهتم هنا بصفة خاصة بالوسط الحسابي لأسباب عدة مہا أنه أقوى مقاییس 
النزعة المركزية استجابة للمعالجة الرياضية » وهو المقياس الذي نستخدمه عادة مالم 
يتضح لنا أنه لا يعبر تعبیراً صادقاً عن هذه النزعة کا هو ا حال مثلا عندما يكون 
التوزيع مشتملا على قم متطرفة تشذ عن بقية القم . 

كا یہمنا كذلك قياس تشتت التوزيع أي قياس مدى انحراف قم المتغير بالنسبة 
إلى بعضها وبالنسبة إلى القيمة المتوسطة » أو بمعنى معكوس » مدى تجانس 
التوزيع . ومن آشهر مقاییس التشتت مایل : 

الدی - الانحراف الربيعي - الانحراف التوسط - الانحراف المعياري - 
معامل الاختلاف 

وسنہم هنا بصفة خاصة بالانحراف العياري لأنه کمقیاس للتشتت يتمشى مع 
الوسط الحسابي كمقياس للنزعة المركزية وهما يؤخذان معا أو يتركان معا . 


5 


: الوسط الحسابي والاحراف العياري‎ )١- -؛‎ ۲ ( 
MEAN AND STNDARD DEVIATION 


: )6- ۲ ١ مخال‎ 


اعتبر الاعداد السبعة الآتية : ۵ ۸ ۱۱۱۰۷ 1 ۹ 
نعلم أن الوسط الحسابي لعدد من القم هو جموع هذه القم مقسوماً على عددها 
وهذا تعریف عام للوسط الحسابي ويمكن صیاغته رمزیاً في حالتنا هذه کلاتي ٠‏ 
سر ۱ (١۱)‏ 
ن 
حيث س, تعبر عن قم المتغير » ن تعبر عن عدد هذه القم . 


الوسط الحسابي = س = 


ويعرف التباين ٥‏ معن ہ۷ بأنه متوسط مجموع مربعات انحرافات قم التغیر عن 
الوسط الحسابي وهذا ما نستطيع كتابته رمزياً كالآني ( على أساس أن التوزيع 
التكراري هو توزيع عينة ) : 

التباين - ع ت 


ما رس دس" -) 
ن - ١‏ 


يلاحظ أن هذا العدد يساوي صفراً إذا وإذا فقط تساوت جیع القم س لأن 
كلا منہا في هذه الحالة يساوي س » وهناك صورة أخرى للتباين تشتق من هذه 
الصورة بعمليات جبرية بسيطة » وهذه الصورة هي : 


۱ ۳۹ ۲ 
لت ا[ ی رہ (۷ - ب) 
ن = ۱ ل 


1 
م 


وبالرغم من أن هاتين الصورتين متطابقتان ریاضیاً ء إلا آننا في حساب التباين 
نستخدم الصورة الثانية لأن الخطأ الذي ينتج فیہا من تقريب الأعداد أقل من ذلك 


“۲ 


الذي ينتج من الصورة الأولى » کا آنها أكثر طواعية لحاسبات ا جیب وا حاسبات 
الالکترونية . 
آما الانحراف العياري فیعرف بأنه الجذر التربيعي الوجب للتباین ويرمز له 


من الصيغتين ( ١‏ ) » ( ۲ حب ) نری أن حساب الوسط الحسابي والتباین 
يعتمد على حساب المجموعين مح س > مح س ' وهذان ا جموعان. يمكن 
إيجادهما مباشرة من حاسبات ا جیب أو من الجدول ( ۲ ١١-‏ ) الآني وهو يخص 
المثال ١‏ ۲ جه ) . 
الجدول ( ۲ -۱۱) 


لإيجاد الوسط الحسالي والانخراف المعياري مجموعة من القم 


سے و 
الوسط الحسابلي ‏ س - سے = که = ۷,۷۱ تقریا 


ان = ا [ع سار - لخصف] - د [ده؛ - رکا '] 


۱ تقریبا 


ل 


الانحراف العياري ع = ٦,٦۷۱۷‏ = ۲,۵۲ يا 


مغال ( ۲ -5 ): 


أوجد الوسط الحسابي والإنحراف المعياري للتوزيع التكراري البسيط المعطي 
بالمٹال ١- ۲ ١‏ ) السابق . 

نظراً لأن كل قيمة س من قم المتغير مكررة ك من الرات فإن مجموع القم 
يكون مم ك س وعلى ذلك فان التعريف العام للوسط الحسابي يمكن صياغته 


في هذه الحالة كالآتي : 
ماك س 
الوسط الحسابی س = در 0 
ن 

حيث ن = م ك 
وبالمئل نعرف التباين كالآتي : 
اتباین ‏ ع = ل عك رس - من)" و -1) 

ن -۱ 3 
(ھ كر سر 
آو د لے غك اچ نب | (4 -ب) 
ن - ۱ ن 
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یلاحظ أن التعریفین ( ۰0۱ ( ۲ ) ما هما الا حالة خاصة من التعریمین 
( ۰۳( ) تکون فیہا جمیع التکرارات ك مساوية للواحد . 

لإيجاد اجموعین مح ك س مح ك س ' توطئة ساب الوسط الحسابي 
والتباين نستخدم جدولا كالجدول ( ۲ -۱۲) الاتي : 


الجدو ل ۱ ۲ -۱۲) 
لإيجاد الوسط الحسابي والانحراف العياري لتوزيع تكراري بسيط 


"e 


۲ 
۱۰,۸۳ = | CN - ۱۷۲۵۸۵۱ ۱ = 
Yo Y4 


الانحراف العياري = ع = ۳,۲۹۱ 


مثال ( ۲ -۷ ) : 


آوجد الوسط الحسابي والانحراف المعياري للتوزيع التكراري ذي الفعات العطی 
با مٹال ( ۲ -۲ ) السابق . 


في حالة التوزيع التكراري ذي الفعات نعتبر کا سبق الذكر أن جميع القم الواقعة 
في فئة ما مساوية لمركز الفعة . وعلى ذلك يكون مجموع هذه القم عه ئ سر 
حيث س هنا ترمز إلى مركز الفئة » وتكون التعاريف ( ” )» ( 4 -أ)» 
وهو أن سر ترمز إلى مراكز الفعات في حالة التوزيعات التكرارية ذوات الفئات » 
بينا ترمز إلى قم المتغير في حالة التوزيعات التكرارية البسيطة . ويجري ا حساب کا في 
الجدول ۱۳-۲ الات : 


٦ 


الجدول ( ۲ -۱۳) 


لإيجاد الوسط الحسابي والاحراف العياري لتوزیع تكراري ذي فئات 


۱۰,0 - ۰۰۵ 
۱۰,۷ ۵ 
۱۱,۰ ۵ 
۲۱۸۲۹-۲۱۵ 
۱۱,۵ ۹۵ 
۱۳۰ ۹۳۸۱۱۹ ۱۱,۹ ٥ 


۸9, ۱۲,۲ ۹-- ۵۰۵ 
۰۱۰۳۰٣۱۲ ۱۲,۵۵ ٥ 

1 ۱۲,۸۵ ۲۰۵ 
۱۹ ۰ ۱ ۱۳,۱ ۰۵ 
١548 8 ۱۳,۵ ۵ 


الوسط الحسابي حيط راس الحمامة = س = ص۲٣‏ = t1‏ و١١‏ ملیمترا 
کت 
۲ 
E‏ د و د _ toA,®)‏ 
التباين 4 سپ ۰۲۷,4۹ | 
= ٥ر‏ 
الاحراف العياري = ٠,1۹٦۸ = ٠,٤۸٥٥۷‏ مليمترا 


۷ 


ملاحظات : 
(۱) الأصل في تعریف التباين هو ع كر (س - سم" ولکن حین 
ن 
غير متحیز نضع مت اند بدلا من ۳ لان تباین العينة يكون عادة أصغر من 
کو ہا ن 

تباین اجتمع وهذا التعدیل یجعل تباین العينة أكثر ملاعمة لتقدیر تباین المجتمع » 
وهناك من النظریات الرياضية ما يؤيد ذلك . وفیما عدا هذه الحالة نستخدم الصيغة 
الاصلية للتباین أي نحتفظ بالعدد ن . 


( ۲ ) لا تتغير قيمة التباين إذا طرح ( أو أضیف ) أي عدد من جمیع قم 
القن 

(؟ -4 -5 ) معامل الاختلاف : 

يعرف معامل الاختلاف م . خ . لتوزيع ما كالآتي : 


م . خ = — > .دي (6( 


حيث ع هو الاحراف العياري للتوزیع » سس وسطه الحسالي . 
فمثلا » للتوزیع الذي بالثال ( ۲ -5 ) : 


۲ م = تلا × ۱.۰ = ۳,۹۲۵ 
بات AY‏ 


وللتوزيع الذي بالمثال ( ۲ -۷) : 


م. خ .= للت 2۱.۰۲ ٩,۰۷۹‏ 
۱,۰۵ 


التوزیعات خاصة في الحالتين الائیتین : 


۸ 


(أ) حين تختلف متوسطات التوزیعات اختلافاً كبيراً کا هو الحال عند مقارنة 
تشتت آطوال آذیال الأفيال وتشتت أطوال آذیال الفیران . 
( ب ) حين تختلف الوحدات التي تقاس بها التغیرات کا هو الحال عند مقارنة 
تشتت أطوال مجتمع ما بأوزان هذا الجتمع . 
( ۲ -4 -۳) الالتواء : SKEWNESS‏ 
التواء توزیع ما يعني مدی بعده عن القاثل . ویکون التوزیع التكراري متاثلا 
إذا كانت العکرارات موزعة توزيعاً معائلا حول الوسط الحسابي » یھ تکون 
لقم المتغير التساوية البعد عن الوسط الحسابي نفس التکرارات . والتوزيع الآتي 
مثال لذلك : 
س gre ۱۲ 1۰ A TT 4 ۲ ١‏ 
فى ۳ ۱ fo A. ۹ ۸ Fo‏ \ ۳ 
فهذا توزیع مټاثل حول وسطه السايي س = ۸ 
ويبدو اتفائل جلي من النظر إلى الضلع التكراري البین بالشکل ( ۲ -4 ) التمام 
والذي يشل هذا التوزيع . 


کم امير 


۷۹ 11 1 ۷۰ ۸ 1 ۰ 
الشکل ( ۲ -4) الضلع التكراري لتوزيع متائل 


1۹ 


وتقسم النحنیات التكرارية من حيث الالتواء إلى ثلائة آنواع تتبين من الشکل 
( ۲ -ه ) الاتی حيث س ترمز إلى الوسط الحسابي » و ترمز إلى الوسیط » م 
ترمز إلى النوال وهو القيمة الاکثر تکرارا في التوزیع . 


AM A Mm 


بش و م بسن - و > م 
ملتوى إلى المين متاثل الیسار 
( موجب الالتواء) ١لا‏ يوجد التواء ) ( سالب الالتواء ) 


الشكل ( ؟ -8 ) : أنواع الالتواء 


إذا كانت هذه الأشكال تمثل توزيعا لدرجات طلاب في امتحان ما فالشكل 
(أ) يشير إلى أن عددا كبيرا من الطلاب حصلوا على درجات أقل من المتوسط 
ما قد يعنى أن مستوى الطلاب أقل من مستوى الامتحان . . . » والشكل ( < ) 
يشير إلى عكس ذلك . وهناك حقیقة هامة مثلت بوضوح في هذه الأشكال نقدمها 
کا بلي : 
إذا كان التوزيع ملتويا إلى امین فإن ست > و > ۲ والعکس بالعكس . 
وإذا كان التوزیع متاثلا فان سا = و = ۲ والعکس بالعکس 
وإذا كان التوزیع ملتويا إلى اليسار فإن © > و > س والعكس بالعكس . 
ويقاس الالتواء عادة بأحد المقياسين الآتيين : 
وا رز ۳ راوس اسف وی © ۲ و نوم 
الاحراف العیاری 
وهذا للقیاس مبنی على الحقيقة سابقة الذکر . 


۷۰ 


(۲) معامل الالتواء = سل لم كر (سمر - سآ ع )۷( 
رہ = ۱ 


وهذا المقياس يتمشى مع الوسط الحسابي كمقياس للنزعة ال ركزية والانخراف 

من المهم أن نلاحظ مايلي : 

(أ) كل من المقياسين ( ٦‏ ) و( ۷ ) هو مقياس نسبى خالي من وحدات 
القیاس وبالتالى يمكن استخدامه للمقارنة بين التواءات التوزيعات . 

(ب) كل من المقياسين تقع قيمه بين العددين -۳ + ۳ . 

(ح) في كل من هذين المقياسين حين تكون القيمة موجبة نقول إن الالتواء 
موجب أو إنه التواء إلى المین » وحين تكون سالبة نقول إن الالتواء سالب 
أو إنه التواء إلى اليسار . أما إذا كانت القيمة الناتجة صفرا فنقول إنه. 
لا يوجد التواء أو إن التوزيع متائل . 


KURTOSIS (OR PEAKEDNESS) : التفرطح‎ ) 4- - ۲ 

تقسم المنحنيات التكرارية من حيث تفرطح قمتها إلى ثلاثة أنواع هي : 
رل معتدلة ( متوسطة التفرطح ) . Mesokurtic (Normal)‏ 
(ب) مدببة . 2 
(ج) مفرطحة . Platykurtic‏ 


الشکل ( ۲ -1 ) آنواع التفرطح 


۷۱ 


إن وصف النحنیات بأنها مدبية أو مفرطحة يكون بالقارنة مع الشحنیات 
المعتدلة التي سنتناولها بالدراسة في فصل قادم . وحين نقول إن المنحني مدبب 
فنحن نعني أن عدداً كبيراً من الفردات یتراکم بالقرب من الوسط الحسابي وعند 
الذيلين ولا يكون بالمواضع الأخرى إلا عدداً قلیلا منها » وذلك بالمقارنة مع 
المنحنيات المعتدلة . كذلك حين نقول إن المنحني مفرطح فنحن نعني أن عددا 
قليلاً من المفردات يترا كم بالقرب من الوسط الحسابي وعند الذيلين ويكون هناك 
عدد كبير منها بالمواقع الأخرى »> وذلك بالمقارنة مع المنحنيات العتدلة . 


ويعرف المقياس الذي سنأخذه للتفرطح كالآني وهو يتمشي مع الوسط الحسابي 
والتباين ومعامل الالتواء السابق تعريفها وجميعها من فصيلة تسمى بفصيلة العزوم : 
ہو ی ۱ ےك (س - الع (۸( 


حيث ع ترمز إلى الانحراف العياري . وإذا وجد.آن قيمة هذا العامل في عينة 
ما قريبة من العدد ۳ قیل إن النحني معتدل التفرطح ء وإذا زادت عن هذا العدد 
قيل إن المنحني مدبب ؛ وإذا قلت قیل إنه مفرطح . 

ملاحظة : 


إن الوسط الحسابي والانحراف العياري ومعامل الالتواء ومعامل التفرطح ء 
ذات القمة الواحدة ء وإذا كان التوزيع يشل عينة مجتمع ما فإن هذه القم تتخذ 
أساسا لتقدير المعالم الاحصائية هذا انجتمع باستخدام الطرق الإحصائية کیا سنری 
بعد . على أن هناك توزيعات لا تصلح هذه القاییس لوصفها ويستازم الأمر حيهذ 
اختيار مقابیس أخرى تناسب هذه التوزيعات . فمثلا حين يكون التوزيع شديد 
الالتواء أو محتوياً على قم متطرفة تشذ عن بقية القم لا يكون الوسط الحساني 
مرا ترا حادق عن النزعة الركزية ولا یکون الاحراف العياري مرا تعبیرا 
صادقاً عن التشتت ويتضح هذا من المثال الي + 

۷۲ 


مثال ( ۲ -۸) : 

القم الآتية هي آعمار ۱۵ مریضاً بالسنوات دخلوا أحد آقسام إحدى 
الستشفیات في یوم ما » وذلك بعد ترتیب هذه القم تصاعدیا : 

٦١٤٣٣ ٣٢١٢٢ ١١٠١ ۸۷٦٥ ٣ 

نلاحظ أن هناك قيمتين تشذان عن بقية القم وهما .5 » ٠٦‏ وإذا حسبنا 
الوسط الحسابي غذه المجموعة نجده يساوي 0 = ٠٤,١‏ سنة ولا يعقل 


أحذ هذه القيمة للتعبير عن متوسط أعمار الرضی فهي تزيد عن جميع قم انجموعة 
المعطاة ماعدا قيمتين وفي الوقت ذاته تقل كثيراً عن هاتين القيمتين . 

ويفضل في هذه الحال استخدام الوسيط كمقياس للنزعة المركزية لأنه لا يتأثر 
بالقم المتطرفة . والوسيط هنا هو العدد ٠١‏ ومن الواضح أن هذا العدد يتوسط 
التوزيع وهو أصدق تعبیراً عن متوسط الأعمار من الوسط الحسابي . 
ويعرفان بدلالة الربیعات کالاتي : 


نصف الدی الربيعي = و ) ری ری (1)Semi-interquartile range‏ 


1 رو ر) 
معامل الالتواء الربيعي = تس تسد ۰ 
وو 2 و ها 


Tg 


۷۳ 


ویلاحظ أن هذا القیاس للالتواء هو مقیاس مطلق لا یتوقف على وحدات القیاس 
وبالتالي يمكن استخدامه للمقارنة بين التواءات التوزیعات . وهو يساوي صفراً 
للتوزیعات العائلة حيث يقع الربیعان الأول والثالث على بعدین متساوین من 
الوسیط ر . کا یلاحظ أن قيمة هذا القیاس نقع بين العددین ١+  ۱-‏ 
وکلما ابتعدت قیمته عن الصفر من المين أو الیسار كلما دل ذلك على التواء 
التوزیع . کذلك : 


معامل الاعلاف الريبي = صف ا ست ×> رز ۱۱۱ 


وللمثال ( ۲ -۸) الأخير نجد - کا في البند ( ۲ -۳ ١-‏ ) ومع ملاحظة 
أن التغیر متصل - مايلي : 
ر = ,هټ ر = 1٠١‏ رہ = ۲۱۵۵ 


نصف الدی الربيعي = ل (۱۲,۷۰ - ۲۵,ه) = ۳,۷١‏ 


» معامل الالتواء الربیعی = ۷° ٣‏ ۲۰ وره = ۷ 
٥,۲۱٥ - ۷۰۵‏ 


تمارين ( ۲ -۱) 
١ (‏ ) احسب الوسط الحسالي والانحراف العياري ومعامل الاختلاف للأعداد 
الاتية 
٩۲ ۱۲۵ ۱۰۰ ۱۱۰ ۱۱ ۰۵ ۳۰۷۵۸۵‏ ۱۳۰ 


۷ 


( ۲ ) رصدت آعمار عينة من ۲۷ شخصا بالسنوات ا ختلفة عند إصابتہم 
بمرض ما فوجدت کلاتي : 

٩۱ EVEL 1۸ ؤه‎ ۵۱ 4۰ ۶۰ ۳۳ ۵۱ ۷۱ 1۷ fo ۲۱ ۰ ۹ 
کا ۷ ۵۳ ہت‎ ۲ 15 1۳ ۵۵ ۳٩ ۵۷ 2۱ 

آوجد ھا نين مس" ومنپا احسب الوسط السا والاحراف انی 
للعمر عند الاصابة بذلك الرض . لا داعي لتکوین توزیع تكراري ) . 

(۳) فحص ۱۲۲ قرنا من قرون شجرة السرقم ( الابانوس الکاذب 
urnumطlb)‏ فوجد مايل : 


عدد البذور في القرن ۱ ۲ ۳ 3 ٦ ٥‏ ۷ ۸ 
عدد القرون ۲۷ ۳۲ ۲۱ ۱3 ٣‏ ۹ 


ج 
rn‏ 


( أ ) احسب الوسط الحسابي والاف كم العياري لعدد البذور في القرن . 
(ب) ارسم المدرج التكراري للتوزیع . 


٤ (‏ ) قيست أطوال ٥‏ عظمة فخذ نوع من الحشرات (م م ')١١<‏ 
فوجدت کا يلي : 


٤,٤٣,۹۳۸ ٣ر۹‎ L,Y 5,3 ٤ب٣‎ ٤,٣٣٣ CLF Bo ٤ر٣‎ ٣٦٦٣۸ 
Gl و ٦ر٣ 5ر5‎ ٣,٦٣ 5ر١‎ ٣ى٦‎ ٤,۷ ٣۸۸ 


(أولاً» کون جدولا تکراریا ذا فئات طول فتته ۰,۳۰ ومثله بیانیا بمضلع 
تكراري . 


( انیا ) احسب كلا من الوسط الحسابي س والاحراف العياري ع لطول 
عظمة الفخذ . 


Vo 


( ثالثا ) ارسم منحني التکرارات التجمعة ا حویة ومنه احسب مايلي : 
رل النسبة المحوية لعدد ا حشرات التي تقل أطواها عن 5 م م 
(ب) النسبة ال ثویة لعدد ا حشرات التي تقع أطو اها بين العددین سدع 


(ج) الوسیط أي طول عظمة الفخذ الذي تقل عنه أطوال 5٠‏ من الحشرات . 


( ۵ ) التوزیعات الثلاثة الاتية هي توزیعات درجات مموعة من ۲ طالبا 
في ثلاثة اختبارات . ارسم الضلع التكراري لکل منها واذکر تعليقاً عن التواء كل 
توزيع . 

التوزيع الأول س ٠١۹١۸۷٤٣۳ ٢٢:‏ 


ك :£ هده ۲ ۱2 ۱ ۷ ۱ 


التوزيع الثاني س :۱ ۲ ۳ ٠٠١۹ ۸۷ ۰ ٤‏ 
2 


ك ١٠٠‏ ۱ ۲ ۳ ه ه ۳ ۲ ۱ ۱ 


التوزيع الثالٹشھ س : ۱ ۲ ۳ 4 ۰ ۰ ۷ ۸ ٩‏ ۲۰ 
ك ر ۲۲١۱١۱١١۱۱:‏ ه 515 
الأعداد الاتية هی الزيادة فى الوزن ت شجموعة م 
٦ (‏ ) الاعداد ا تية هي الزيادة في الوزن بالکیلو جرامات جموعة من ۱۳ 
بقرة بعد فترة من نظام غذالي معين : 
۲,۶ ۲,۹ ۲,۶ ۲,۳ ۲,۱ ۲,۵ ۲,۱ ۲,۷ ۵ ۲,۹ ۲,۲ ۲,۸ ۲,۹ 


۷ 


ملاحظة : استخدام الحاسبات : 


تستطیع الحاسبات الالكترونية القیام بکل دقة وسرعة بالعملیات التي تتطلبها 
دراسة البیانات الاحصائية بدءا من تکوین الجداول والتوزیعات التكرارية من واقع 
البیانات الخام إلى حساب مقاييس النزعة المركزية والتشتت والالتواء والتفرطح 4 


Stem - and - Leaf Diagram : هم شكل الساق والورقة‎ - ۲( 

إن أسلوب الأشكال المسماه بأشكال الساق والورقة هو تنويع لأسلوب 
التوزيعات التكرارية » فهو يؤدي إلى تجميع أو تکثیف البيانات في عدد مناسب 
من الأقسام مثله في ذلك مثل التوزیعات التكرارية » إلا أنه يتميز عنها بأمرين 
رئيسيين أوهما أنه بحتفظ بفردية كل عنصر من عناصر البيانات وثانهما أنه يسهل 
لنا التعرف على البیانات وتکوین فکرة عن توزیع المتغير الذي تعبر عنه هذه 
البیانات . وغذا یعتبر هذا الاسلوب من الادوات الاولية الفيدة في عملية التحلیل 
الاستطلاعي للبيانات . 

وإنشاء شكل ساق حي رقة هو آمر غاية في السهولة » ولا يتطلب إلا فصل 
أرقام كل عدد في البيانات إِلمّجزءين آحدهما يسمى ساق والآخر يسمى ورقة . 
والمعتاد أن تؤخذ الورقة على أنها الرقم الأخير في العدد أي الرقم الذي في أقصى 
يمينه » أما الساق فهي بقية الأرقام . وتوضع الأرقام التي ترمز إلى السيقان رأسيا 
خر توضع الأوراق المصاحبة لكل ساق أفقيا کا في الأمثلة الاتية . 


متال ( ۲ ٩-‏ ) 
لاعداد الا تبة هي نلاعمار عند حذوث صنمة قلبية لعينة من أربعين مریضا . 


آنشیء شکل ساق وورقة واذکر ملاحظاتك عنه . 


۷۷ 


۸۱ 59 مه 1۰ ۳۷ ۷۳ ۷۸ 0۸ رھ‎ 0۱ 
o 1۰ 1١ 1۰ ۲۹ ۳١ ۸ ۹ ۸۱ 1۲ 
o مه‎ o۲ 146 5١ ۷۳ ۷ ۳٤ o۲ 1١ 
۷۷ ۹ھ‎ ٤ ٤ ٤ 0 اه‎ ۳۷ o۲ ٤ 


في هذا الثال الورقة هي الرقم الأخبر في العدد وهو رقم الآحاد أما الساق 
فهي رقم العشرات . فمثلا للعدد ۳۱ الواحد هو الورقة والثلائة هي الساق » 
وللعدد ٦٦‏ الائنین هي الورقة والستة هي الساق وهکذا . 


0 
د 
۱ کت A,‏ 
ہج 
TT ٥‏ ۱۰ ۷۷ ۶ ۰۱| ۳ 
کم ۱ 
۹ كد ” ۲ 3 غ ۰ 4۸ .۰ 1 
١‏ لل وی ل ۳ ۲ ۳ 
١ EC ۸‏ ۱ ۲|“ 
EET ٤‏ ۷ 
ہ 
5 م۲ ۸ 
الشكل ( ۲ -لا) 


شكل ساق وورقة للأعمار التي حدثت عندها صدمات قلبية 


لعينة من 4۰ مريضا 


لانشاء الشکل نذا بتحدید السیقان وهی أرقام العشرات فنجد ہا تتراو ح ات 
۲ . نرسم خطا رأسيا ثم نکتب الارقام المثلة للسيقان على يساره مرتبة ترتیبا تصاعدیا 
ونکون بذلك قد کتبنا جمیع أرقام العشرات الممكنة » نم نمر على البیانات و احدا و احدا 


۷۰۸ 


لنکتب الرقم المثل للورقة ( أي رقم الآحاد ) في کل منها في الصف الذي یناسبه 
أي على بین الساق التي ترمز إلى رقم العشرات فيه . انظر الشکل ( ۲ 7 ) . 
نلاحظ أنه في الصف الأول من الشکل یوجد عدد واحد فقط وهو يشل العمر 
۹ء وف الصف الثاني توجد خمسة أعداد هي الأعمار ۰۳۱ ٣۳ء‏ ۳۷ء ۳۷ 
۱ وهكذا . وإذا جمعنا الأعداد التي بالصفوف جميعها لوجدناها مساوية للعدد 
۰ وهو حجم العينة . 


ملاحظات : 


١‏ - في بناء شکل الساق والورقة ينبغي أن نختار عددا مناسبا من السیقان » وذلك 
ا 0 ألا يقل هذا العدد عن خمسة وألا 
يزيد عن عشرين . هذا مع ملاحظة أن شكل الساق والورقة لا تكون له 
فائدة كبيرة إذا كان عدد البيانات كبيرا جدا أو كان المدى الذي يتغير فيه 
المتغير كبيرا . 

۲ - يمكننا دائما استعادة البيانات الأصلية من الشكل المرسوم وذلك بضم الساق 


6 كل ورقة من أوراقه > وهذا مانعنيه بقولنا أن الشكل بحتفظ بفردية 
البيانات . 


۳ - لتسهيل التعرف على خصائص توزيع البيانات » ندير الشكل بحيث يصبح 
الط الرأسبي أفقيا وتكون الأرقام الممثلة للسيقان أسفل هذا الخط » ويساعدنا 
في ذلك أيضا أن نرسم خطا ناعما حول نهایات الاوراق ء ثم نحاول الاجابة 
عن تساؤلات كالاتية : 

(أ) هل تميل البيانات إلى التجمع حول ساق أو سيقان معينة أم تتوزع على 

كل السيقان بشكل متعادل ؟ 


(ب) هل تتشتت البيانات تشتتا واسعا أم ضیقا ؟ 


۷۹ 


( ج ) هل هناك تمائل في توزیع البیانات ؟ هل تيل البیانات إلى التناقص تدريجيا 
نحو آحد طرفي التوزیم ؟ هل هناك میزات خاصة يشير إليها النحنی الرسوم حول 
نہایات الاوراق ؟ 

ففي المثال (۲ - ۹) نجد أن عددا کبیرا من البیانات (۱۱ عمرا) یتجمم حول الساق )٥(‏ 
ونلاحظ أن الشکل يكاد یکون متائلا حول هذه الساق ء کا نلاحظ أن الصدمات 
القلبية في هذه العينة يحدث آغلبها في الخمسينات ثم في الاربعینات والستینات » وأن 
هذه الصدمات لا تحدث تقريبا قبل سن الثلاثين أو بعد سن الغانین . 


)١١- ۲ ( مثال‎ 


ارسم شكل ساق وورقة للبیانات الآتية التي هي مشاهدات عن المتغير العشواني 
الذي يعبر عن شدة الزلازل التي حدئت في أحد المناطق مقاسة بمقياس ريختر .3::0٥۲‏ 
علق على الشکل : 


وا ۴بھ ٣ب٣‏ ارا الوه ارا را لا ارلا e‏ 


ی اي عدد في هذه البیانات الورقة هي الرة الذي في خانة الجزء من عشرة » 
والساق هي رقم الآحاد . تعراوح السیقان بين ١۱ء‏ ۸ ولذن نکتب الأرقام ١ء‏ ۲ » 
١ ۰‏ على يسار الخط الرأسي ثم نسجل الأوراق کل آمام الساق الناسبة فتحصل 
على الشكل ( ؟ -م )الآني حيث نلاحظ أن هناك ١١‏ عددا في الصف الأول هي : 
سے شن ۹ہلاے اما ثرت ٣را‏ ٢ر۱ Igo copoly‏ 
7 آعداد في الصف الثاني هي : ۲,۰ ۰ ۰۲,۷ ۲,۶ ۰ ۲,۲ ۰ ۲,۲ توف 


١ء‏ ١ر٢‏ وهكذا. 


۸۰ 


û 
الم‎ 


€> اسح 
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الشكل ۲ -۸) 
شكل ساق وورقة لشدة الزلازل مقاسة بمقياس ربختر 
في عينة مأخوذة من أحد المناطق 

التعليق : 

تعشتت شدة الزلازل بين القيمتين ۱,۰ ۰ ۸,۳ غير أن البيانات تميل إلى التجمع 
حول القم الصغرى وتقل تدريجيا في اتجاه القم الكبرى ( هناك التواء إلى المین ) 
وهذا يعنى أن معظم الزلازل في هذه العينة كانت خفيفة . وإذا كانت هذه العينة 
تعبر عن ا جتمع ككل ء فان وقوع زلازل شديدة في هذه المنطقة يكوك مرا بعید 
الاحتال . 


مال ( ۲ )١١-‏ 
ارسم شكل ساق وورقة مع التعليق لبيانات المثال ( ۲ -۲ ) السابق عن أطوال 
محیطات رؤوس عينة من 4۰ من الحمام المنزلي وهي : 


1,3 A ,ا‎ ١55" ١5," ١1١/١ ١1١5 ٣۱١۱۰۸ ۲ ۹4 ٣۲ 
۲۲۵ 1°, 1,۲ ٦١۳۸٣ ١١,۹ واا ,و‎ ١١۱١(۴ ١١, ١۷ 


۸۱ 


1, ل١5‎ ۰,۲ 1,۹ ١١,٠ ۷ر ا‎ ١ ١,٤ ١١5 او‎ 
۲۲ ۱۵ IIA ٦١.١۱۷ IT, ١75,١ ١ ١:۱۷۹ 13١5 ١١ك‎ ۸ 


الحل : 


في هذا المثال الورقة هي الرقم الذي بخانة الجزء من عشرة ‏ والساق هي العدد 
الکون من رقمي الاحاد والعشرات ؛ فمثلا للعدد ۱۲,۲ الورقة هي ۲ والساق 
هي ۱۲ . إذا استخدمنا الطريقة التي استخدمناها في الثالین السابقین نجد أن لدینا 
أربعة سیقان فقط هي ۰۱۰ ۰۱۱ ۰۱۲ ۱۳ ویکون من الصعب تکوین فکرة 
عن التوزیع بهذا العدد القلیل من السیقان . وللتغلب على هذه الصعوبة نأخذ كل 
رمز يرمز إلى ساق مرتین وبذلك نکون قد قسمنا البیانات إلى ۸ آقسام وهذا 
عدد مناسب » على أن نكتب أمام الرمز فيهللَرَقيالأول الأوراق ۰۰ ۰۱ ۲ 
۳ ونكتب أمام الرمز في الرة الثانية الأوراق ۰۵ ٦ء‏ ۷ء ۸ء ۹ کا في 


الشكل ( ۲ -۹) الآتي : 


5< 
مت ؟ 5 4 ۱۰ 


x 


ل“ ۹ ۸٥‏ ۷۷ ۷۸] ۱۰ 
ں- 
TENS 3‏ ہو ےو ےڈ 


کک 


١ 7‏ ود ۰۹1۸۱ | ۱۱ 
١‏ 
> ۰ 
7 ری ا ا 
یی وہ 
۳۳۳ 
۱ / 
۱۳ 


الشکل )٩-۲(‏ 
شکل ساق وورفة لأطوال محيطات رژوس عينة من 4۰ من اخمام المنزلي 


۸۲ 


التعلیق : 

تتشعت أطوال محیطات رؤوس الحمام بين القيمتين ۰۱۰,۲ ۱۳,۳ من 
الملليمترات ء إلا أن عددا كبيرا منها يتجمع حول الساق ١١‏ ويقل هذا التجمع 
تدريجيا من الناحيتين بمقادير متوازنة تكاد تجعل الشكل متاثلا . 


تمارين ( ۲ -۲) 
١‏ - الآتي هي آعداد النقط التي حاز علیها 4۰ لاعبا في فرق كرة القدم 


بإحدى الدارس الثانوية . انشیء شکل ساق وورقة مستخدما السیقان ٠‏ » ۰۱ 
۷۰۰۱٦٣ ھے٤ ٣ oY‏ ثم علق على الشکل . 


۰ ۲ ۹ ٠ ۰ ۱ ۱۸ ۰ لاه‎ ٠ 
۲ ٠ ۷ ٤ ۱ ۰ 3 ۹ ۳ ۳ 
۸ ۳ ٦1 ۸. ۳ 1 ۳۷ o ۱۷ 3 
Vo Yo ۲ ۳۱ 1 ۳۱ ۲ ۰ ۱۸ ۲ 


۲ - آجریت دراسة لدی تأثير التدخين على نمط النوم . ا تغیر العشواني س الذي 
یدرس هو الزمن بالدقائق الذي يمضي حتی ينام الشخص ‏ وقد و جدت البیانات 
الآتية في عینتین عشوائیتین (حداهما من الدخنین والأخری من غير الدخنین . 
الطلوب رسم شکل ساق وورقة لکل عينة باستخدام الاعداد من ٠١‏ إلى ۲۵ 
کسیقان ثم بیان ما إذا كان هناك فرق بين توزیع التغیر سح في العینتین . 


۸۳ 


٩۱,۳ ۱۷,۶ ۱۱۵,۸۷ ۱6, ۱۹,٩ ۲۳,۱ ۲۳,۰ ۱ 


۲۲,۶ 


۳ - في تجربة نفسية عن التعلم استخدم 4۰ فارا قسموا عشوائیا إلى قسمين 
متساوین في العدد وأتيح لكل فأر أن يجري في متاهة وسجل الوقت الذي يستغرقه , 
في اتمامها بالثواني . دربت واحدة فقط من المجموعتين على الجري في المتاهة » ثم 
أتيح لكل فأر أن يجري في المتاهة مرة ثانية وسجل الوقت الذي يستغرقه في هذه 
المرة الثانية . التغیر الذي یدرس هو الفرق في الوقت بین المرتين ( الوقت في المرة 
الأول - الوقت في المرة الثانية ) . دونت هذه الفروق في الجدول الآتي : 


الفیر ان المدربة الفئران غير المدربة 
5:8 )و ارک و5 ہل دہ ےنیس 
GU TY ٤ب٣ f,‏ جا موی ۲۰ 
و ° E Ty‏ سج ری yT‏ 
دوه لر دوه ۵,۱ ۲,١‏ ۳ ٩و‏ 
٦ e,۲ ٥,‏ كره ۲,١ ۱,۱ ۲8٦‏ 


انشیء شکل ساق وورقة لكل من ا جموعتین ( استخدم السیقان ۰۳ ۰۳ 
گے 4 هء ه للففران المدربق) -٢ی‏ -اےء حون ۱ ۲ للفثران غير 
الدربة ) ثم حاول الاجابة عما يأني : 

(أ) متی تنج القم الوجبة وماذا تعنی هذه القم ؟ 

( ب ) من الواضح أن متوسط الفروق في عينة الفثران الدرية ( وجميعها 
موجبة ) آکبر منه في عينة الفغران غير الدربة ء فهل هذا یعنی أن الفعران تتعلم 


( ج) قارن بين التوزیعین مستخدما شکلی الساق والورقة . 


Ao 


الفصل الثالث 


SOME PROBABILITY MODELS 


كا أشرنا فى نہایة البند (۱ - ۳) ء نصف التغیر س بأنه متغير عشوائی إذا 
كانت قيمه أعداداً حقيقية یتاثر قياسها بعوامل عشوائية ويكون ظهورها مصحوباً 
باحتالات محددة . ولکل متغیر عشواي توزیع یربط بين قيمه واحتالاتها یسمی 
نوعین هما توزیعات الاحتال الوثابة وتوزیعات الاحتال التصلة بحسب کون التغیر 
)١ - ۳(‏ توزیعات الاحتال الوثابة _ 

DISCRETE PROBABILITY DISTRIBUTIONS 

لیکن س۔ متغيراً حفيقياً وثاباً يأخذ القم 

م 3 ٣س“‏ ¢ سپ 6 ۰.۰۰ باحعالات قدرها 

ل لب ء ی ... حيث مح ل - ١‏ 

إن تجمع قم ب مع احتالاتها المناظرة في مجموعة من الأزواج الرتبة 

[ (س, )برسي لا امت لب | 

یسمی بتوزیع الاحتال للمتفیر العشوايي س . 


۸۷ 


وفي كثير من الأحيان يمكن أن نجد داله غير سالبة د حيث : 

د (س) = ل (س< س) )۱( 
أى حيث تكون قيمة الدالة د عند س مساوية لاحتال أن يأخذ التغیر س- القيمة 
س . وتسمى هذه الدالة حینگذ بدالة كعلة الاحتيال للمتغیر س۔ہ probability‏ 
mass function‏ 
مغال (۳ - )١‏ : 

التوزيع الآتي هو توزيع الاحتال لعدد مرات إصابة ادف لجندی ما يطلق 
بندقيته على هدف ثابت ٥‏ مرات . 

عدد مرات اصابة افدف س : صفر ۱ ۲ ۳ 1 ° 

احعال هذا العدد ل : صفر هر "ره اوه ۱ب صفر 


لاحظ أن ممح ل = . + 4, .الوه + زر + (رء. جع ۱ 


ويمكن هنا التعبير عن الاحتالات بواسطة الدالة د العرفة کالاتي : 


د (س) ‏ فس حيث س = ۰۱ ۰۲ ۰۳ ۰4 ه 
» صفر فيما عدا ذلك 


إذ أنه بوضع س ۰۰۳۰۲۰۱ ٥‏ نحصل على الاحتالات ٠,4‏ 6 ۲و 
كاوه » ۱و۰ صفر . 

وغثل هذه الدالة أو هذا التوزیع بيانيا کا في الشکل (۳ - ۱) الآتي . 
(۱-۱-۳) الوسط الحسابي والتباين : MEAN AND VARIANCE‏ 

إن توزیعات الاحتال الوثابة تشبه التوزيعات التكرارية » إلا أن الاحتالات 
ل تحل محل التكرارات ك ء کا أن حجم التوزيع هو الواحد الصحيح ائم . 
وهذا الواحد يشير إلى أن هناك احتالا قدره الواحد الصحيح موزعاً على القم 
ا ختلفة للمتغير ولذلك ”مى التوزيع بتوزيع الاحال . 


۸۸ 


َ‫ 1 ۲ ۲ ۱ ۰ 
الشكل (۳ - )١‏ الأعمدة البیانیة اتوزيع احتال 
عدد مرات إصابة افدف جندی بطلق على افدف خمس طلقات 
ومن هنا كان تعريفا الوسط الحسابي والتباين لتوزيع احتال - وسنرمز هما 
بالرمزین مم » 0" ۰ يشبهان تعريفي الوسط الحسالي والتباين للتوزيع التكرارى 
فهما يعرفان كالآتي : 
الوسط الحسالي = مم = نح لر سر ظ )۲"( 


التباين 6 > مال (سر برع 


أو = بم لر سر يرا 00 
أما الانحراف المعيارى فهو بالطبع الجذر التربيعى للتباين . 
ففي المثال (۳ - )١‏ السابق نجد أن : 

۳ 2-5 ل سر 


ہے و 4 ها 1+ ج, × ٣‏ اسع X oI ٣×.‏ کج وک جاجع 


۱ 


0 < ع لر س 5-2 لم ۲ 
eX“) =‏ ۵۰۱۹۱۰۱۱۹۱4 ۲) ې 


(١  ع-ه‎ = 


۸۹ 


(۳ -۲) تماذج الاحال : PROBABILITY MODELS‏ 
نموذج الاحتال لمتغير عشوايي س۔ هو توزيع احتال ذو صيغة رياضية محددة 
یفترض آنها تعکس سلوك التغیر س . ویعبر عن الاحتالات من هذا الفوذج 
منه . ويني کل نموذج احتال على افتراضات خاصة تصور تصویرأر مناسباً 
الميكانيكية العشوائية التي تسبب الاختلافات في مشاهداتنا عن التغیر . 
وسنتناول فيما يلى أربعة من أشهر نماذج الاحتال للمتغيرات العشوائية الوثابة 
تعرف بتوزيع ذى الحدين وتوزيع بواسون وتوزيع باسكال والتوزيع الهندمي . 


THE BINOMIAL DISTRIBUTION: توزيع ذى الحدين‎ )۳ - ۳( 


. في كثير من الأحيان یکون اهتامنا منصباً على وجود أو عدم وجود خاصة 
ما في وحدات أو عناصر مجتمع ما . ولذلك ننظر إلى اجتمع على أنه مقسم إلى 
قسمين منفصلين بحسب هذه الخاصة . فمثلا قد نقسم مجتمعا من الطلاب بحسب 
خاصة القومية إلى القسمين : عربي / غير عربي أو بحسب الجدس إلى : ذكر/ أنثي 
أى إل ن أ ا سا أو إل ا دی گار ل ۱ 
نظارة أو إلى أى قسمين منفصلين متكاملين . 

في مثل هذه ا حال تتركز الصفة الأساسية للمجتمع في دليل أو بارامتر واحد 
هو نسبة أى من القسمين - وليكن القسم الأول - إلى ا جتمع كله » وسنرمز 
إلى هذه النسبة بالرمز ح . فمثلا قد تكون ح نسبة الطلاب العرب في امجتمع » 
وهنا تكون نسبة الطلاب غير العرب هی ۱ - ح = ك مثلا . وهذا يعني أننا 
إذا سحبنا عشوائیاً عنصراً من انجتمع فإن ح تعبر عن احتال أن يكون هذا العنصر 
من القسم الأول ( طالب عربي مثلا ) کا أن ك تعبر عن احتال أن يكون العنصر 
من القسم الثاني ( طالب غير عربي ) . 


۹۰ 


سنسمی ظهور عنصر من القسم الأول نجاحاً للخاصة أو الحدث الذی ندرسه 
وظهور عنصر من القسم الثاني فشلا للحدث ء ای سنعتبر أن لدینا حدثاً واحداً - 
مثلا ظهور طالب عربي - ما أن یقع أو لا يقع . 


إن هدفنا الأساسي من هذه الدراسة یتلخص فیما يلى : نفرض أننا سحبنا من 
اجتمع عينة عشوائية حجمها ن = ۱۰ مثلا . هناك ۱۱ حالة ء إذ یکن أن تکون 
هذه العينة خالية من أى عنصر من القسم الأول کا يمكن أن تشتمل على عنصر 
واحد فقط من هذا القسم أو تشتمل على عنصرین أو لالة أو أربعة أو ... عشرة . 
أى أن عدد مرات نجاح الحدث يمكن أن یکون ۰۰ ۰۲۰۱ ۰۰.۰۰۳ ۱۰ . 
والسوال الذی نستهدف الاجابة عنه هو : ما احتال کل من هذه ا حالات ؟ وععني 
آخر إذا اعتبرنا أن لدینا متغيراً عشوائياً س۔ يعبر عن عدد مرات نجاح احدث 
فما توزیع الاحتال هذا التغیر ؟ 

إن الاجابة عن هذا السؤال تتوقف على ما نضعه من افتراضات نری أنها مناسبة 
ما یہمنا من أوضاع ويمكن تحققها في عملية التجریب . وسوف تتبني هنا 
الافتراضات أو الشروط الاتية : 
(۱) عشوائية العينة : 

سنفترض أن العاينة ( أى سحب العناصر من ال جتمع ) عشوائية . 
(۲) ثبات الدلیل ح : 

سنفترض أن احتال نجاح الحدث هو عدد ثابت ح طوال عملية سحب العينة . 
ولکی یتحقق هذا الفرض سنعتبر أن حجم ا جتمع كبيراً بالنسبة لحجم العينة وبالتال 
فإنه حتي إذا كانت العاينة بغیر إرجاع یکون التغیر الذی يحدث في قيمة ح تغيراً 
طفيفاً يمكن التجاوز عنه » کا سنفترض أيضاً أن قيمة ح لا تختلف من عينة إلى 
من 


۹۱ 


(۲) استقلال الأحداث : 

سنفترض أن نجاح ( أو فشل ) الحدث في أى سحبة مستقل عما نتج من نجاح 
أو فشل في السحبات السابقة ؛ أى أن ما تسفر عنه ای سحبة لا یتاثر بای حال 
با نتج في السحبات الأخرى . کا سنفترض أن عدد مرات نجاح الحدث في عينة 
ما مستقل عن عدد مرات نجاحه في أى عينة أخرى . 

تحت هذه الشروط وباستخدام قاعدة الضرب للأحداث الستقلة وقاعدة الجمع 
للأحداث التنافية - انظر البند (۱ - ۷) عن توافقات الاحتال - نستطیع أن نثبت 
رياضياً أنه إذا كان التفیر سد يعبر عن عدد مرات نجاح ا حدث فإن دالة كتلة 
احتاله تأخذ الصورة الآنية : 

وه . .2 

د رہ = س حك “ حيث س = ۰۰ ۰۱ ...»ل ©( 

وحيث ۱ > ح > . )ك = ۱ - ح ن هو حجم العينة . 

ویسمی توزیع الاحتال حیذ بتوزيع ذى الحدين . 

كا نستطيع أن نثبت ریاضیاً أن 

الوسط الحسالي للتوزیع = ناح )٥(‏ 
تباین التوزیع = ن حك )1( 

وجدير بالملاحظة أن الدالة (4) تتوقف على اثنين من الأدلة هما ن » ح ومعرفة 
هذين الدليلين تحدد التوزيع تحدیداً تاماً . ولذلك سنرمز لتوزيع ذى الحدين بالرمز 
حد ( لہ » ح ) . 
ملاحظة : 


يمك ایجاد التوافقات 


0 4 سے 


دی 2 9 ۱ 
بالطريقة الحسابية انعتادة او باستخداه مشث 


۹۲ 


باسکال أو باستخدام جداول جاهزة حسبت فیہا هذه التوافقات - انظر الجدول 
(۲) فی ملحق هذا الکتاب وهو یعطی التوافقات ”. لبعض قم ن » س (ن 
ک7 ۳ و و کک وس ای ا SEE OTE ET‏ 
إيجاد قم الاحتالات )٤(‏ من الجدول (۲) لبعض قم ن » ح (ن < ۰۲ ۰۳ 
ماك اتوراخ کفاہہ ارا ٢ی‏ لاو واوا وقوه و کہوں 7 
۸ » کیره ر( . 


مثال (۳ - ۲) : 


افرض أن احتال ولادة مولود ذکر هو ١,5‏ واعتبر العائلات التي أنمبت ٤‏ أطفال . 
( أ ) آوجد توزيع احتال التغیر سح الذى يعبر عن عدد الذکور في العائلات ذوات الاربعة 
الاطنال . 

(ب) إذا أخذنا عشوائياً ۲۰۰۰ عائلة من هذا النوع فما العدد الذی نتوقعه للعائلات التي 
يكون با ولدين على الأقل ؟ 


ال : 
لدینا مجتمع من الولادات مقسم إلى القسمین ذکر / أشي » واحتال وقوع أو نجاح الحدث ' 

١‏ الولود ذکر ) هو عدد ثابت ح = ل . إن التغیر سح يعبر هنا عن عدد الاولاد 
( الذكور ) في العائلات ذوات الأربعة الأطفال أى عدد الرات التي تحدث فيها 
ولادة مولود ذكر في هذا النوع من العائلات وإذن فالمتغير سح لا يأخذ إلا القم 
۲۰۲۰ ۲ . إن كل عائلة تعتبر عينة عشوائية حجمهان = ۰٢‏ فإذا 
فرضنا أن إنجاب مولود ذكر ( أو أنثي ) في أى ولادة مستقل عما ينتج في الولادات 
الأخرى تكون الافتراضات الثلاثة لتوزيع ذى الحدين متوفرة ویکون للمتغير س 
توزيع ذى الحدين دلیلاه سر ات + وبالتال تكون دالة كتلة احتاله : 


۹۳ 


1 
سيم ف 7 ه٥(‏ 2 
د (سی) 0 جرد 
حيث س = ۰۰ ۰۱ ۰۲ ۰۳ ؟ 


را ) توزیع الاحتال الطلوب هو التوزیع البین في العمودین الأول والٹانی من 
الجدول (۳ - ۵۸ الاتي : 
الجدول (۳ - )١‏ 


توزيع الاحتال لعدد الذكور في العائلات ذوات الأربعة الأطفال - اج ٠,١‏ 


دم فوع من توت 


حم 


م م م صا 
| کت جع| کے | گس مم| گس ا 
ص ج- م 5 
ساف ساأاعہ حاقہ صاع سا 


۱ 
ê. 6‏ ن يق امه 


م 
لئے 
ج- 
گئے 


(ب) أما العمود الثالث فیعطی الأعداد التوقعة من العائلات التي بها ۰۰ ١ء‏ 
٤ ٣٢‏ أولاد من بين ال ۲۰۰۰ عائلة » ومن هذا العمود ينتج أن 
العدد المتوقع للعائلات التي بها ولدين على الاقل . 

- العدد المتوقع للعائلات التي بها ولدين أو ثلاثة أو أربعة . 

= ۷۵۰ + ..ه + ۱۲۵ = ۱۳۷۰ عائلة . 


مثال (۳ - ۳): 


98 


الزهور مع نوع ذى قرابة من نباتات بیضاء الزهور تنتج خلفة ۲۵ مہا مراء 
الزهور . نفرض آننا سنقوم بتہجین ٥‏ آزواج من هذه النباتات نختارها عشوائیا 
فما احتال أن یکون من بين خمسة السلالات الناتجة : 

(1) لا توجد نباتات حزاء الزهور . 

(ب) يوجد على الأقل ٤‏ نباتات حراء الزهور ؟ 
الحل : 

لدینا مجتمع من السلالات مقسم إلى القسمین : حمراء الزهور / بیضاء 
الزهور . واحتال الحدث « حراء الزهور » هو عدد ثابت ح = ۰,۲۰ ومن 
الطبیعی أن نعتبر أن النوانج مستقلة لأن التہجین یتم بين آزواج مختلفة من النباتات . 
وعلی ذلك تکون الشروط الثلاثة متوفرة ویکون لدینا متغیر عشوايي حح يعبر عن 
عدد النباتات حراء الزهور في العینات العشوائية ذوات الحجم ن = ه وهو متغیر 
له توزیع ذی الحدين دلیلاه ٠, ۲۵ » ٥‏ ودالة کتلة احقاله 


د(س) = "ی (۰:۲۵) (۷۹, )ر حیث س ۳۰۲۰۱۰۰ وه 
سں 


( أ )احتال عدم وجود نباتات حراء الزهور . 
لد (س )= د وم = ابا )۰,۲١(‏ (فلار” > (ہ ۷" 


= غ ۲٣‏ 
(ب) احتال وجود ٤‏ نباتات حمراء الزھور على الأقل . 
= ل ( سح > ٤‏ ) = د (4) + د(ه) حدثان متنافیان 


5 4 5 
ف۷ (۲۹ ,۰) (۰,:۷۵) + (۰,۲۵) 
پآ ار 


٩و‎ 


)١ - ۴ - ۳(‏ تقدیر الدلیل ح : 

فى توزیع ذی الحدين » إذا كانت قيمة البارامتر ح مجهولة » يمكن تقدیرها 
تجريبيا من عینات بحيث تتوفر الشروط الثلاثة سالفة الذكر . فإذا حصلنا على 
التوزيع التكرارى لعينة حجمها ن ووجدنا أن وسطها الحسابي سن فإننا نأحذ هذا 
الوسط كتقدير للوسط الحسابي لتوزيع ذى الحدين وهو کا نعلم یساوی ن ح 
وبالتالى نقدر البارامترح بالعدد رحيث : 


3 ۱ )۷( 
ن 
مثال (۳ - 4) : 


لتقدیر نسبة الحصي الجرانيتية إلى مجتمع الحصي على أحد الشواطیء أحذت 
من هذا الشاطىء ٠٠١‏ عينة عشوائية بكل مها ثلاث حصوات وحسب عدد 
الحصوات الجرانيتية بكل عينة فنتج التوزيع التکراری الآتي : 
عدد ال حصوات الجرانيتية في العينة سے : ۰ 1 0 ٣‏ 

عدد العینات ك : ۵۸ ۳۳ ۷ ۲ 


س 


الوسط السايي هذا التوزیع التکراری = من = ۳ مه لے سر 


= لان + ۳۳ + یرجم عور 
۱۰۰ 


(ذن تقدیر البارامتر ح من العينة هو ر = شت = أشنا = ۰,۱۷۷ تقرياً 
ن 


هذا على فرض أن توزيع عدد الحصي ال جرانيتية هو توزيع ذى اخدین دليلاه ن » 
ح حيث ن = ۳ ولنا أن نقول حینٹذ أن هناك حوالى ۱۷,۷./ من الحصي 
هذا القول کا في البند التالى . 


۹٦ 


ویلاحظ أنه یکن أيضا تقدیر النسبة ح من عينة عشوائية واحدة بشرط أن 
تکون كبيرة الحجم وذلك بأخذ التکرار النسبي لعدد الحصي الجرانيتية التي ظهرت 
+۱٣ +۳٣ +‏ ذلك فالتكرار ال الجرانيتية هو ۰۳ 
١5 + ۳۳+ ۰(‏ + ) وعلى ذلك لتکرار النسبی للحصى الرانيتية هو كه 
= ۰,۱۷۷ 
(۳ - ۳ - ۲) اختبار ما ذا كان الدلیل ح له قيمة معينة . توفیق توزیع ذی 
الحدين لتوزیع تکراری معلوم . 

نفرض أن قائلا ذکر أن الدلیل ح لتوزیع ذی الحدين لتغیر ما له قيمة معينة 
أ مثلا ونرید اختبار هذا القول . لتحقیق هذا الغرض نتبع ال خطوات الثلاث الاتية : 

(أ) نختار عینات عشوائية من حجم معین ن ونحسب عدد مرات وقوع 
الحدث في کل منہا أى نحسب العدد س ١‏ حيث س = ۰۰ ۰۱ ۲ ».۰۰.۰ 
ن ) فی كل منها . نجمع هذه البيانات في توزيع تكرارى لنحصل على التكرارات 
ك »ك كب» ...ء» كو الناظرة للأعكاد ۰۰ ۰۱ ۰۲ ...۰ ن . إن هذه 
التكرارات نرمز لها بالرمز ك ونسميها بالتکرارات المشاهدة . إن التوزيع الناتج 
يكون على نمط التوزيع الوارد بالثال (۳ - 4) . 

(ب) إذا كان القول أو الفرض ح = أ صحيحا فان توزيع الاحهال للمتغير 
ذى الحدين يكون دليلاه ن ء أ معروفين ونستطيع إيجاد هذا التوزيع والحصول 
على الاحتالاات ل » ل ... » ل. المناظرة للأعداد .ء ۱ء ۲ يت ن. 
نضرب لا من هذه الاحتمالات ( التكرارات النسبية النظرية أو المتوقعة ) 
في عدد العينات المأخوذة لنحصل على الأعداد ق » ق » قب » ... » ق, . إن 
هذه الأعداد نرمز لها بالرمز ق ونسمیها بالتكرارات النظرية أو المتوقعة . 

(ح) نقارن بين التكرارات النظرية ق والتكرارات المشاهدة ك الناظرة ها 
فإذا كانت الطابقة حسنة أى كانت أزواج التكرارات قريبة من بعضها بدرجة 


۹۹۷ 


معقولة بحيث لا یکون بینها فروق کبيرة جاز لنا قبول الفرض أن ح = أ ولا 
نرفضه . 

إن مثل هذا الاختبار يدخل في موضوع اختبارات الفروض الذى سنتناوله في 
فصل لاحق حیث سنتعرف على آدوات تمكننا من الحكم حکما موضوعیاً عل 
مدی صغر أو كبر مثل هذه الفروق وبالتال من الحكم على صواب أو خطاً ذلك 
الفرض . 
مثال (۳ - 6 : 

لاختبار الفرض القائل أن إنجاب الذكور وإنجاب الاناث متساویا الاحتال ء 
اختيرت عشوائياً ۳۲۰ عائلة بكل منها ٤‏ أطفال فنتج التوزیع التکراری الآتي : 


عدد الأطفال الذکور في العائلة سے :۰ ۱ ۲ ۳ 4 
عدد العائلات لد ٩۰ ۱۱۲ ٩۲ 4۳ Ma‏ 
هل هذه البیانات تدعم الفرض المذكور أو تنفیه ؟ 

الحل : 


على فرض أن إنجاب الذکور ولنجاب الاناث متساویا الاحتال ‏ فان احتال 
ولادة مولود ذکر یکون ح = + وإذا كان هذا الفروض صحيحاً یکون توزیع 
عدد الذكور في العائلات ذوات الأربعة الأطفال هو توزیع ذی الحدين دلیلاه ٤‏ ء 
+ . وکا في المثال (۳ - ۲) یتولد لدینا التوزیع الآتي : 


عدد الأطفال الذکور في العائلة س ‏ : ۰ ۱ ۲ ۳ 4 
اح ذا العد لد د 
حتال هذا العدد لی دو ¢ ¥ فى ل 


ونظراً لأن عدد العائلات في العينات المأخوذة ۳۲۰ فان التكرارات النظرية 
التي يمكن مقارنتها بالتكرارات المشاهدة تنتج بضرب هذه الاحتالات في ۳۲۰ 
ونحصل بذلك على التوزيع التکراری النظرى الآتي : 
۹۸ 


عدد الأطفال في العائلة س ‏ : ۰ ١‏ ۲ ۳ 4 
العدد التوقع للعائلات قر : ۲۰ ۸۰ ۱۲۰ ۸۰ ۲۰( ال جموع۳۲۰) 


ونقول هنا آننا قد وفقنا توزيع ذی الحدين للتوزيع التکراری العطی . 
بمقارنة التکرارات النظرية فهر بالتکرارات الشاهدة كر وهی : 


ق :۲۰ ھ ۱۲۰ ۸۰ ۲۰ 
ك : ۱۳ 4۳ ٦٦ ۷۱۲ ٩۲‏ (لمجموع ۲۲۰) 


نجد أن هناك تفاوتا كبيراً بینہا . وعلى فرض توفر شرط العشوائية والاستقلال فان 
هذا التفاوت یعزی إلى خطأ الفرض أن ح = 4 . 


وينبغى أن نشير هنا مرة أخرى إلى أن حكمنا هذاءهو حكم ذاتي قد لا يكون 
هو الحكم الصحيح » أما الحكم الموضوعى فيستلزم اللجوء إلى أحد الاختبارات 
الاحصائية المناسبة مثل اختبار ×" الذى سندرسه بعد . انظر المثال ٦(‏ - ۸) في 
البند ٦(‏ - ۷ - ۲). 


عارین (۳ - ۱) 

١‏ - في نوع من أبصال الزهور العروف أن معدل الانبات ۸۹۰ . تعبا هذه 
الأبصال وتباع في)عبوات يحتوى كل منہا على ٠١‏ أبصال . إذا سحب أحد هذه 
العبوات عشوائیاً وزرع ما بها من أبصال فما احتال كل من الحدثين الآتيين : 
( أ )ابت ای بصلة . 

(ب) تنبت بصلة واحدة على الأقل ؟ 

۲ - معدل الإصابة بمرض ما في نوع من البقر ۲۵/ اختيرت عينة عشوائية 

من ۸ بقرات . أوجد : 


۹۹ 


(أ) احتال أن تکون بقرتان بالضبط مصابتین . 
ماذا ینبغی أن نفترض هنا أن هذا الرض غير معد للبقر ؟ 

۳ - احتال إصابة هدف ثابت ۰,۲ . إذا أطلقت ه طلقات مستقلة على هذا 
المدف فما احتال إصابته مرة واحدة على الأقل ؟ 


٤‏ - لاختبار الفرض القائل أن نسبة الحصي الجرانيتية إلى جتمع ا حصي على 
أحد الشواطىء هو ح = ۰۲,. أخذت من هذا الشاطىء ٠٠١‏ عينة عشوائية 
بكل منہا ثلاث حصوات وحسب عدد الحصوات الجرانيتية بكل عينة فنتج التوزيع 
التكرارى المدون في المثال (۳ - ع) وهو : 
عدد الحصوات الجرانيتية في العينة : ٠.‏ ۷ ۲ ۳ 
عدد العینات : 6۸ FF‏ ۷ ۲ 


اختبر ما إذا كانت هذه البیانات تدعم الفرض المذكور على فرض أن توزیع عدد 
الحصي الجرانيتية هو توزیم ذی الحدين . 


POISSON DISTRIBUTION : توزیع بواسون‎ )٤ - ۳( 

توزيع بواسون هو توزيع احتال لتغیر عشوائی وثاب سح تأخذ دالة كتلة 
احتاله الصورة 

درس = ه'حيث س = ۰۰۰۰۲۰۱۰۰ ۲> ٠‏ )۸( 


وحیث 2 أساس اللوغاریعات الطبيعية ( ه = ۲,۷۱۸۲۸ تقريباً ) 
وغذه الدالة دليل واحد هو العدد م وبالتالى يتحدد التوزيع تماما إذا عرفت قيمة 
م . فمثلا حين م = ۲ يكون التوزيع كالآتي : 

س : ٤ ۳ ۲ ١ ٠‏ ° 5 
د سم : ۳ ۲ ۲ ۲ هه له ق فده 
أى د(س): ۰۱۳۵ ۰۲۷ ۲۷۱ر هار ی ٣٦٣ب‏ ابی 


۱۰ 


ومن المیزات الرئيسية لتوزیع بواسون أن 
الوسط الحسابي = التباين = م )۹( 


: )١( ملاحظة‎ 

مجموعة قم المتغير البواسونی حح هی مجموعة لا نهائية [۰۰ ۰۱ ۰۲ ... ] 
إلا أنه بعد قيمة معینة س تتوقف على الدليل م ء تتناقص احتالات هذه القم تدريجياً 
حتي تکاد تنعدم کا يشير إلى ذلك الشكل (۳ - ۲ الاتی : 


الشکل (۳ - ۲) الضلعات التكرارية كوزیع بواسون لقم مختلفة للوسط الحساني م 


ملاحظة (۲) : 

هناك جداول تعطی قم ه " لبعض قم م - انظر الجدول (4) بملحق 
الکتاب - کا أن هناك جداول تعطی الاحتالات والاحتالات التجمعة 
ل .رس = 1)ء ل (سح < أ) لتوزیع بواسون لبعض قم الدلیل م والعدد ا - 
انظر الجدول (ه) علحق الکتاب . 


یستفاد من توزیع بواسون في الوضوعین المقدمين بالبندین الاتيين . 


: توزیع بواسون کتفریب لتوزیع ذی اخدین‎ ۱ - ٤ - ٣( 

نستطیع رياضياً إثبات أنه بوضع م = ح ن في توزیع ذی الحدين العرف بالدالة 
)٤(‏ فإنه یوول إلى توزیع بواسون العرف بالدالة (۸) حين تقترب ن من اللانهاية 
وتقترب ح من الصفر . 

وهذا يعني من الناحية العملية أنه حين یکون حجم العينة ن كبيراً والاحتال 
الثابت ح صغیرا فان الاحتالات في توزیع ذى الحدين يمكن إيجادها بالتقریب من 
الدالة (۸) بدلا من الدالة )٤(‏ مع وضع م = ن ح أى بحيث یکون متوسط توزیع 
بواسون اننا لمتوسط توزيع ذى الحدين . وقد و جد آن هذا التقریب یکون 
جيذاً » أى يمكن التجاوز عن الخطأ الناشيء عنه إذا كانت : 

رن > .هن ح < 6 أو رح و۰ ح< ) رم 
إن هذا التقريب من شانه تبسیط چهیاب احتالات ذى الحدين إذ أن حسابها من 
الدالة (۸) أسهل بكثير من حسابها من الدالة (4) خاصة إذا كانت ن خارج الحدود 
التي وضعت لها جداول ذى الحدين : 
مثال (۳ - 5) : 

إذا كان احتال أن يحدث رد فعل سيء للشخص الذی يحقن بمصل ما هو 
۱ فاحسب احتال أن تحدث ٤‏ حالات ردود فعل سيئة من بين ۲۰۰۰ 
شخص اون بهذا الصل . 
ا حل : 
دلیلاه ن = ٢٠ء‏ ح = ١..,ء‏ ودالة كتلة احتاله ھی : 

درسم = ق رادار ۱۹۹ر حيث سا ۲۱ 


مس 


هه 


۱۰۷ 


احتال 4 حالات ردود فعل سيئة هو : 
ل سم ای دی ےی ارم (۹۹۹, 6" = ما ای 
من الواضح أن حساب هذا الاحعال 1 يكن سهلا فقد تطلب استخدام 
اللوغاریعات وا حاسب ؛ غير أنه يمكننا إيجاد الاحتال الطلوب تقريبيا من توزيع 
بواسون نظراً لتوفر أحد شروط التقريب وهو أن ن = ۲۰۰۰ أكيجدصي .هع 
۵ ح - ۲ أصغر من خمسة . 
سی ہے عل لسن 
0 
د (س) = ل ه٣‏ 


ا 
5 كام" دغ ×١٢٥۱۳ر‏ = ۰,۰۰۲ 


یٹ س = ۰۰ ۰۱ ۲ .۰ 


وهذا الناتج يمكن إيجاده من الجدول (ه) وهو قريب جداً من الناتج السابق وهو 
l0‏ 
٤ - ۳(‏ - ۲) توزيع بواسون کنموذج لتوزيع الأحداث النادرة : 

بصرف النظر عن الدور الذى يلعبه توزيع بواسون كتقريب لتوزيع ذى الحدين 
فإن له شخصيته واستخداماته الخاصة ء فقد دلت التجربة على أنه يصلح كنموذج 
احتال لبعض الأحداث التي تقع عشوائیاً عبر الزمان أو الکان . 


وعلل سبيل الثال وجد أنه باختيار قيمة مناسبة للدليل م فإن توزيع المتغير س 
الذى يعبر عن عدد جسيمات ألفا التي تنبعث من مادة مشعة في وحدة زمن مناسبة 
يمكن أن يعتبر توزيعا بواسونيا . وبالمثل للمتغيرات التي تعبر ( في فترات زمن 
مناسبة ) عن عدد التغيرات الفجائية في الصفات الوراثية - عدد حوادث 
الطائرات - تتابع طلبات الاغائة على مراكز الإسعاف - تتابع المكالمات التليفونية 
على مراكز افاتف - عدد ولادات ٤‏ توائم في مدينة - عدد حالات الانفلوانزا 


۱۰۳ 


التي ترد إلى مستشفي كبير ... كذلك التغیرات التي تعبر عن عدد الطحالب في 
مربع على سفح جبل - عدد الطفيليات على أحد العوائل - عدد البكتريا من نوع 
معين على طبق بترى مهام عام - عدد الاخطاء المطبعية في صفحة كتاب - 
الخلل الذى يحدث في جهاز معقد . 

إن مثل هذه الحالات ینظر إلیہا نمطياً على أنبا عملية تولد عدداً من التغیرات 
أو الأحداث ( مثل ظهور جسم الفا ء طحلب ‏ بكتريا ) في وحدة زمن أو وحدة 
فراغ مناسبة » وهذه الوحدة مقسمة إلى عدد كبير جدا من الاجزاء الصغيرة جدا 
سنسميها لحظات ونمهنوم: ( سواء كان التقسم من حيث الزمن أو من حيث 
الفراغ ) وكل من هذه اللحظات يعتبر محاولة يكن أن يقع فيها الحدث أو لايقع ء 
وبالتالى فان هناك إمكانية وقوع الحدث في عدد كبير من الرات . 

ویتخذ المتغير توزيعاً بواسونياً إذا توفر الشرطان الآتيان : 


(أولا) ندرة الحدث : 


يشترط أن يكون معدل وقوع احدث ‏ أي متوسط عدد مرات وقوعه في 
وحدة الزمن أو وحدة الفراغ » صغيراً بالنسبة لغدد احاولات التي يمكن أن تسفر 
عن وقوع الحدث . وهذا ما يجعلنا نصف الحدث بانه حدث نادر . اعتبر مثلا 
توزيع المتغير حح الذى يعبر عن عدد البكتريا في طبق بترى ۰ إن وحدة الفراغ 
هنا هی طبق بتری الذى ننظر إليه على أنه مكون من عدد كبير من المساحات 
الیکروسكويية ( لحظات ) كل منها قد يشتمل أو لا يشتمل على بكتريا . وجد 
بالتجربة أن متوسط عدد البکتریا في الطبق هو عدد متواضع بالرغم من أن هناك 
بالفعل عدداً لا نهائیاً من احاولات التي يمكن أن تنتج عنها بكتريا » وعلى هذا 
فالحدث هو حدث ادر . كذلك اعتبر المتغير الذى يعبر عن عدد الاخطاء في 
صفحة كتاب جيد الطبع . إن هذه الصفحة تتألف من عدد كبير من الكلمات 
( لحظات ) كل منها قد يقع في كتابتها خطأ أو لا يقع وعلى ذلك فهناك إمكانية 


۱۰ 


وقوع عدد كبير من الأخطاء » ولکن نظراً لأن معدل وقوع الخطأ هو عدد صغير 
90 الدث هو حدث نادر . 

واعتبار الحدث نادر هو مسألة نسبية تتطلب أن تکون وحدة الزمن أو وحدة 
الفراغ كبيرة کبراً كافياً ء فمثلا عندما نعد الطحالب على مربع ما يجب أن یکون 
هذا الربع كبيراً كبر افیا یسمح بنمو عدد وافر من الطحالب مادامت الظروف 
البيولوجية مهيئة لذلك فلا يجوز مثلا أن تکون مساحة المربع ۱ سم" فقط فهذه 
الساحة أصغر من جعل الطحالب تتوز ع بوامنونیا . كذلك في تسجیل حالات 
الانفلوانزا التي ترد إلى مستشفي كبير لا ينبغى أن تقل وحدة الزمن عن أسبوع 
مثلا » لاعطاء الفرصة لورود حالات كافية . 
( انیا ) استقلال الأحداث ر عشوائية وقوع الأحداث ) : 

یشترط أن یکون وقوع الأحداث عشوائياً معني أن يكون احتال وقوع أو 
عدم وقوع الحدث في أى لحظة مستقلا عن وقوعه أو عدم وقوعه في أى حظة 
سابقة أو لاحقه غير متداخلة معها وبذلك لا يتأثر وقوع الحدث إلا بالعوامل 
العشوائية وحدها . فمثلا وجود طحلب في جزء من مربع ما لا ينبغى أن يزيد 
حالة انفلوانزا في لحظة ما لا يجب أن يؤثر في احتال تسجيل حالات تالية . 

تحت هذين الشرطين اتضح أنه بتقريب جيد إلى حد كبير أو بالضبط يمكن 
إیجاد احهال عدد مرات وقوع الحدث في أى فترة زمنية أو فراغية بواسطة توزيع 


بواسون دليله : 
۴= بے مس (۱۱) 
آئ من الدالة د رس 92۸ ٣ل‏ وا حیت سا ۱۰ اتا ون 


ین 


وحيث د (س) هو احتال وقوع الحدث س من الرات خلال فترة زمنية أو 
فراغية ز وحیث له مقدار ثابت موجب يعبر عن متوسط وقوع احدث في وحدة 
الزمن أو الفراغ » وهذا القدار يحسب تجريبياً . 
مثال (۳ - ۷) : ۱ 

إذا فرض أن البکتریا من نوع معين تتواجد في الماء بمعدل ۲ بکتریا في السنتیمتر 
الکعب وأن عدد البكتريا يتوزع توزیعاً بواسونيا فأوجد احتال أنه في عينة عشوائية 
من ۲ سم" من الاء : ( أ) لا يوجد بكتريا (ب) یوجد ۳ بکتریا علی الأقل . 


ال : 

لدینا كع = ۲ بکتریا في السنتیمتر الکعب ‏ ز < ۲ سم" 
إذن م = XY‏ ۲ ددع 
»6 د (س) = كاه حيث س = ۰۲۰۱۰۰ . 


(أ) احتال عدم وجود بکتریا في ۲ سم" = د (.) = ۵ = ۰۰۱۸۳۲ 
(ب) احتال وجود ۳ بكتريا على الأقل في ٢‏ سم ل (س > ۳) . 

۱ - ل صخي = ۱ - [د رم + د( + د (۲)] 
9-0١‏ + و +مم - ۱ - ۱۳ مه . 

۸۸۹۰ء 


1 


مغال (۳ - ۸) : 
إذا كان متوسط عدد السيكلوب في لتر من ماء بحيرة هو ۲ فما احتال وجود 
ه سيكلوب على الأقل في عينة من ۳ لترات من ماء البحيرة ؟ 
( السيكلوب كائن دقيق يطفو على الماء وتقتات عليه الأسماك ) . 
الحل : 
لدينا لت = ۲ سيكلوب في اللتر » سے = ۳ لتر 
۱۰۹ 


 - ۳‏ - ۳) اختبار استقلال الأحداث النادرة ( أو اختبار العشوائية ) : 
عند تناول حدث نادر يمنا في كثير من الأحیان"دراسة, استقلال الأحداث 
أى دراسة ما إذا كان وقوع امحدث في لحظة ما يزيد أو ینقص من احتال وقوعه 
في لحظة تالية کا هو ا حال مثلا في دراسة توزیع سوسة الفاصولیا أو توزيع حشرة 
على نوع من الذباب . ونظراً لأن الحدث النادر لا يتوزع بواسونیا إلا إذا كانت 
الأحداث مستقلة فإننا نستطيع ا حکم على استقلال الأحداث عن طريق اختبار 
ما إذا كان التوزيع بواسونيا » وهذا الاختبار يمكن إجراؤه بتوفيق توزيع بواسون 
لتوزيع تكرارى مشاهد في تجربة کا فعلنا في حالة ذى الحدين في البند 
(۲ - ۳ - ۸ والثال (۳ - 4) . فاذا كانت المطابقة حسنة دل ذلك على أن 
التوزيع بواسونیا وبالتالى تكون الأحداث مستقلة وتقع عشوائياً » أما إذا لم تكن 
المطابقة حسنة فنحكم بعدم عشوائية وقوع الأحداث . 
مثال (۳ - 4) : 


آجریت تجربة لاختبار توزیع خلایا الخميرة في 4۰۰ مربع من جهاز ال 
henaeytometer‏ ( صندوق لعد الخلايا ) ووجد التوزیع التکراری البین بالعمودین 
الأول والٹانی من الجدول (۳ - ۲) . بالتامل في هذين العمودین نلاحظ أمرين ' 
هامين هما : 


۱۷ 


(أ) أن ۷۰ من هذه الربعات أى حوالی ۸۱٩‏ مہا لا تشتمل على أى خلية 
ومعظم الربعات (57/) تحمل ما خلية واحدة أو خليتين وأن ۱۷ مربعا فقط 
رای حوالى )/.٤‏ تحتوى على ٥‏ خلایا أو أكثر . 

زب لاان 2 كر سر 


ے لے XY XIN +I XV + . X Yo)‏ + ايا م 


۶۰ ٠ 
۲۰ 
سب = ۸و۱‎ 
)۲ - ۳( ا جدول‎ 
التكرارات الشاهدة والتکرارات البواسونية التوقعة لعدد خلایا الخميرة في 4۰۰ هربع من‎ 
جهاز افیماسیتومتر‎ 


۱ 


۰ ٭ 
۹ 


أى أن متوسط عدد الخلايا في الربع هو ۱,۸ خلية وهذا عدد صغير فعلا بالنسبة 
لسعة كل مربع وبالنسبة لعدد الخلايا التي يحتمل أن تظهر في أى من الربعات . 

من هذا يحق لنا أن نعتبر أن الحدث هو حدث نادر ونتوقع بالتالى أن يكون 
توزيعه بواسونيا إذا توفر شرط الاستقلال . ولاختبار هذا الشرط نوفق توزيع 
بواسون للتوزيع التکراری الشاهد مع تقدير الدلیل م لذلك التوزيع من العينة أى 
نأحذ م = ١,8‏ فتكون دالة كتلة الاحقال : 


۱,۸ 
' حیٹ س - ۰ ١ے‏ ۲ 4 . 


ی 


9 
13 
ا 


نحسب الاحتالات د (ہ) » د )١(‏ » د(۲) ء ... کا في العمود الثالث من الجدول 
(۳ - ۲) ثم نضرب كلا من هذه الاحتالات ( التكرارات النسبية المتوقعة ) في. 
حجم التوزيع التكرارى المشاهد وهو ٠٠٤‏ فنحصل على التكرارات المتوقعة البينة 
بالعمود الرابع . 

بمقارنة التكرارات المشاهدة بالتكرارات النظرية نجد أن هناك مطابقة حسنة بين 
التوزیع التکراری المشاهد وتوزيع بواسون دليله ۱,۸ ولا يوجد نمط واضح 
لانحرافات التکرارات الشاهدة عن التکرارات التوقعة فا کا يبدو من العمود 
الخامس وان كان الحكم الوضوعی لهذا التطابق لا يتأتي إلا باحد الاعتبارات 
الاحصائية التي سندرسها بعد . انظر المسألة (5) في تمارين ٦(‏ - ۲) . 

ونستنتج من هذا أن توزيع خلايا الخميرة هو توزيع بواسوني وهذا يتضمن 
أن الأحداث هنا تقع عشوائياً أى مستقلة عن بعضها . 

وهناك اختبار آخر يساعد على بيان ما إذا كان التوزيع بواسونياً دون الالتجاء 
إلى عملية التوفيق » ويعتمد هذا الاختبار على الخاصة الحامة التي جاءت فی المتساوية 
(9) عن تساوى التباين والوسط الحسابي في التوزيعات البواسونية . وحين نتناول 


۱۰۹ 


أن تكو النبة بی بان والوسط السا افسوین من ای قرية من الواح 
الصحيح . في المثال الأخير نجد أن : 

(١‏ لع سں' 
[ء كر عو تس کا ]| 
س تی ںہ 


7 
] YE - ۸۱۴۱+ سل [ (ہ۱۲۱+۱×۱۰۳+۶۰۷۷×+...‎ 
٤ ۳ 


تباین العینة ع" = 


۹۹ 


1,۹1٥ 
کہ وی یت و ر  أن اده الريك كلك ہا‎ 
۸ر‎ 

قريبة من الواحد وهذا يدعم استنتاجنا السابق بأن توزيع التغیر هو توزيع 
بواسوني وما يتبع ذلك من عشوائية الأحداث . هذا ويمكن اختبار كبر أو صغر 
النسبة ع / ست عن الواحد بطريقة موضوعية عن طريق اختبار ت الذى 
سندرسه بعد . انظر المثال )٥ - 5١‏ بالبند 5١‏ - » - 4) . 
غط التجمع وغط التافر : 

إذا اتضح أن التكرارات المشاهدة تنحرف عن التكرارات المتوقعة ما بشكل 
جوھری أو أن النسبة ع" / س اکر أو أصغر من الواحد بشكل جوهرى فإن 
کی سا وو ر ‏ یت 
أحدها في وقوع أو عدم وقوع الاحداث الاخری . وهذا يدعو إلى التساول عما 
إذا كانت التكرارات المشاهدة تنم عن نمط خاص وعن تفسير ما قد يوجد من 
أتماط . وهذا التفسیر لا يستطيع التحلیل الإحصالي وحده القيام به فالرجع الأول 
في هذا هو معرفة الباحث بظروف التجربة وطبيعة المتغيرات والعوامل التي تؤثر 
فيها . 


۱۹۰ 


وهناك نوعان رئیسیان من الأنماط هما : 
(۱) نمط التجمع :. 06 


في هذا لفط تکون التکرارات الشاهدة آکبر من التکرارات التوقعة عند ذیل 
التوزيع وأصغر منها عند الوسط کا هو الحال في التجربة اللخصة بالجدول 
(۳ - ۳( الات الذى يعرض توزيع الحلم لماي water mite‏ على ۲۸۹ هاموشة . 
ویوصف هذا الفط بأنه مُعْدى «ده‌نعهه«ه» بمعني أن وقوع حدث ( ظهور حلمة 
مثلا ) يرفع من احتال وقوع أحداث أخرى والعکس بالعکس . وفي هذه الحالة 
تکون النسبة بين التباین والوسط الحسابي في ال جتمع اکبر من الواحد . 


(۲) نمط التنافر : REPULSION‏ 


في هذا الفط تكون التكرارات الشاهدة أصغر من التكرارات التوقعة عند 
الذیلین وأكبر منها عند الوسط کا هو ا حال في التجربة الملخصة بالجدول (۳ - 4) 
الذى يسجل توزيع السوس على ۱۱۲ نبات فاصوليا . وهنا يكون وقوع الحدث 
( خروج سوسة مثلا ) عائقاً لوقوع أحداث أخرى فيشتمل التوزيع على عدد قليل 
من المجموعات المتجانسة وعدد كبير من المجموعات امختلطة . وفی هذه الحالة تكون 
النسبة بين التباين والوسط الحسابي في ا جتمع أصغر من الواحد . 
بعد حساب الوسط الحسالي والتباين للتوزيع المشاهد نجد ما يلى : 
بالنسبة للتجربة الأولى : اع" / سح ۰,۹۷۰۹ / ۰,۳4۳ = ۲,۲۳۹ 
هذه النسبة أكبر جوهرياً من الواحد . انظر البند و" - ٦‏ - 4) . 
بالنسبة للتجربة الثانية : ع" | سے = ۰,۲۱۹ / ۱4۳,. = ۰,۵۷۹ 
هذه النسبة أصغر جوهريا من الواحد . انظر البند (5 - )٤ - ٦‏ . 


الجدول (۳-۳) 
التکرارات الشاهدة والتکرارات البواسونية ا توقعة 
لعدد الم على ۵۸٩‏ هاموشه ( غط تجمع) 


احدول (8-۳) 
العکرارات الشاهدة والتکرارات البراسونية التوقعة 
لعدد السوس الذی خرج من ۲ بات فاصولیا ر نمط تنافر ) 


۱۱۲ 


مارین (۳ - ۲) 
(۱) في توزيع انت دلیله م = ۰,۷۲ آوجد : 
ل سے پل سے ول سے ل رہ > 0 . 
( اعتبر أن ه "= 1۸7۲۸,) 


(۲) دلت الخبرة الطويلة على أن السفن تدخل في إحدى المواني بمعدل ‏ سفن 
في الساعة . إذا كان توزيع عدد السفن التي تدخل هذا الميناء هو توزيع بواسون 
فا و جد احتال أنه في فترة زمنية قدرها دقيقتان ( أ ) لا تدحل أى سفينة (ب) 
تدخل سفينتان على الأقل . 
(۳) إذا علم أن الجسيمات تنبعث من مصدر مشع بمعدل ٠,١‏ جسیماً في الثانية 
وأن عدد هذه الجسيمات يتوزع بواسونيا فاحسب احتال انبعاث ۳ جسيمات 
أو أكثر فی فترة زمنية طوفا ٦‏ ثواني . 
)٤(‏ الجدول الآتي يعرض توزيع عدد الحلم ( المايت المائية ) عانم ع6ت» على نوع 
من الذباب . وفق توزیعا .بواسونياً هذا التوزيع واستنتج أن وقوع الأحداث 
( ظهور الحشرات على الذبابة ) ليس عشوائیاً . أوجد تباین التوزيع التكرارى 
المشاهد وقارنه بالوسط الحسابي لتدعم استنتاجك ( ستجد أن النسبة بين التباين 
والوسط الحسابي ۲,۲۲۵) . 
عدد الحشرات على الذبابة ‏ .۰ ٤ ۳ ۲ ١1١‏ ه 5 ۷ ۸ المجموع 
التکرارات الشاهدة ۲ ٩۱‏ ۲۹ ۱۶ 4 5 5 ۱۰ ۸۹ہ 
)٥(‏ أجب عن نفس السوال السابق مستخدماً التوزيع التكرارى الآتي الذى یعرض 
توزیع عدد السوس على قرن فاصولیا ‏ قيس هذا العدد بعدد الثقوب التي 
نتجت في قرن الفاصولیا أثناء حروج الیرقات منہا ) . 
عدد السوس في القرن : ١ ٠‏ ۲ ۳ 4 اجمو ع 
التکرارات الشاهدة تالكا مه 1 و 5 


۱۱۳ 


(5) يدخل الزبائن في أحد ا حلات بمعدل ۳۰ شخصاً في الساعة فإذا كان توزیع 
عدد الزبائن هو توزيع بواسوني فأوجد احتال أنه في فترة زمنية قدرها دقيقتان 
۳ لا يدحل أحد (ب) يدخحل شخصان على الأقل . 


(۳ - ه) توزیع باسکال : PASCAL DISTRIBUTION‏ 


في توزيع ذی الحدين نعتبر أن حجم العينة هو عدد ثابت ن ونعالج متغيراً 
عشوائیاً س يعبر عن عدد مرات وقوع الحدث في ن من انحاولات ‏ إلا أن هناك 
مشكلات تتطلب عكس هذا الوضع فيكون حجم العينة متغیراً عشوائياً مہ 
ويكون عدد مرات وقوع الحدث هو عدد ثابت أ محدد من قبل ويكون المطلوب 
هو إيجاد احتالات قم التغیر سب التي تسمح بوقوع الحدث هذا العدد ا حدد من 
المرات . ( یلاحظ أن المعاينة هنا تکون من النوع التتابعى sequential sampling‏ ( 

أى أننا نعالج متغیراً عشوائیاً وثاباً سد يعبر عن العدد اللازم من ا حاولات لكى 
يقع الحدث عدداً محددا أ من المرات . 

وبطبيعة الحال لا يجب أن يقل عدد امحاولات عن العدد أ لأن وقوع الحدث 
من الرات يتطلب أ محاولة على الأقل » وعلى ذلك تبداً قم سح بالعدد أ . أى 
ن هذا لمتغير لا يأخذ إلا القم أ. أ + ۱ء ا + ۲ ... فإذا كان المطلوب 
وقوع الحدث ٤‏ مرات مثلا فان سح تأخذ القم 4 » 25668 . 


1 
| 


تحت نفس افتراضات العشوائية وثبات الدليل ح واستقلال الأحداث يمكن أن 
نثبت رياضياً أن دالة کتلة الاحتال هذا المتغير تأحذ الصورة الآتية : 
سس ۱ 
دا 
د (س) = وه ح ۵ حيث س = أن ٢+ ١+۱‏ ء... 6۱۲ 
ا-۱ 


وحیث ۱ ج >۰ )ك = ۱ - حع | مقدار ثابت 


١1 


ویسمی توزیع الاحعال حينئذ بتوزیع باسکال دلیلاه ح › أ کا یسمی التغیر سد 
عتغیر باسکال . یلاحظ أن الحدث يقع أ من الرات الستقله باحال ح فى کل 
مرة وأنه یفشل فى س - أ من الرات الستقلة باحتال ك فى کل مرة » وأن الرة 
الأخيرة هى نجاح دائما . کا یلاحظ أن عدد الطرق التی تقع فيها رأ- ۱) 
نجاحات من إس - )١‏ محاولات هو وہ وعلى ذلك فان احتال وقوع الحدث أ 


۱ 


من الرات ( وفشله س - أ من الرات ) هو ك2 
448 
أ ۱ 


مثال (۳ -۲۰) : ۱ 


سں۔-| 


العروف أن )٦٦‏ من الرضي برض معين یستجیبون لدواء ما بعد تناوله لمدة 
آسبوع . بختار مرضي بهذا امرض الواحد بعد الآخر في ترتیب عشوالي ليتناولوا 
الدواء ( لمدة أسبوع ) حتي نحصل على ه استجابات صحيحة : 
٠‏ (أھ ما احتال أن يكون العدد ا حتار من المرضي سبعة ؟ 
(ب) ما احتال أن يكون العدد الختار من الرضي عشرة ؟ 
الحل : 


إن عدد المرضي اللازمين للحصول على خمس استجابات صحيحة هو متغير 
عشوالي س له توزيع باسکال دليلاه ٥ » ۰,٩‏ ودالة كتلة احتاله : 
س١‏ 
ا ااا ال و ل ل 
٦‏ ۲ 
e‏ (۰,۱) 6( 


(ا) ل (س-ے۷) 


۰۱۸۱۲ = 


۹ 
(ب) ل سدم تا CD‏ 0 


4 


۱۹۵ 


ملاحظة : 

إن احالات التی یظهر فما متغیر باسكالى تنش فى العتاد عندما یستخدم ما 
یسمی بالعاينة التتابعية ع«نامصهء لمنمعبوعه حيث لا جدد حجم العينة مسبقا 
بل تختار المشاهدات فى تتابع عشوایی الواحدة بعد الاخری وتتوقف هذه العملية 
حين یتجمع عدد كاف من الشاهدات يمكننا من اتخاذ قرار بحسب قاعدة معينة 
توضع سلفا . ففی المثال (۳ - ۱۰) نفرض أن الطلوب اختبار صحة الفرض أن 
۰ من الرضی یستجیبون للدواء » وآن القاعدة التی وضعت لتحدید صحة 
۲ ظا هذا الفرض کالاتی : 

« اختر الرضی الواحد بعد الآخر بترتیب عشوالى لیتناول الدواء وسجل العدد 
س لعدد الرضی ا ختبرین حتی تحصل على ٥‏ استجابات صحيحة . ارفض الفرض 
إذا كان الاحتال ل رس > ) یساوی أو يقل عن ۰,۰۰ والا فاقبل الفرض » . 

إذا استخدمت هذه القاعدة فماذا يكون حكمنا عن الفرض إذا وجد فى تجربة 
ما أن عدد المرضى ا ختبرین حتی الوصول إلى ٥‏ استجابات صحيحة هو : 
وأولا) س = ۸ ۱ ( انیا ) ست = ۱۳ 


ال : 


وق درس کم = ۱- درس حم = ۱- [درم)+ درت)+ د(۲)] 
ارت )»ات ره ۵۲4 ۱(و۰) OX‏ ,۰) )] 
= 6,۱ ۲,۸+۲۱] = ۵۸ 
ها أن ۵۸,. أكبر من ه.,. نقبل الفرض أن نسبة الشفاء ٦٦‏ 
(ثانيا) ل(س>۳ ۱ )۱ سل(ست<۳ )ع ۱ -[د(۲)۵د()۲(3۲۰۰۰ ۱)] 
دا( ب اعادو لد ع الروك وه 
عا أن ۰,۰۳ آأصغر من فی نرفض الفرض آن نسبة الشفاء 171۰ . 


۱۱۹ 


(۳ - 5) التوزیع افندسي : THE GEOMETRIC DISTRIBUTION‏ 
هو حالة خاصة من توزيع باسکال تکون فیہا عدد مرات وقوع الحدث أ - ۱ 
ویرمز التغیر س هنا إلى عدد احاولات اللازمة لوقوع الحدث لأول مرة . 
وتتتج دالة كتلة الاحتال لهذا المتغير بوضع أ = ۱ في الصيغة (۱۲) ای تکون 
على الصورة : ۲ ۹ 


سیت 


د سپ = ح ك حيث س = ۰۱ ۰۲ ۲ ۱۰ ۱۲8) 
ويسمى التوزيع حینذ بالتوزيع الهندسي أو بتوزيع وقت الانتظار همنانة» 
time distribution‏ وهذا التوزيع دليل واحد هو ح . وهو يفيد في دراسة الخواص 
النادرة للمجتمعات کا هو الحال في أمراض الدم النادرة حيث قد لا ينفعنا استخدام 
توزيع ذى الحدين » لأننا لو حددنا حجم العينة فقد لا يقع الحدث في أى عنصر 
منها وبذلك لا نحصل على معلومات كافية عن الحدث » بينا التوزيع امندسي يضمن 

يمكن أن ثبت ریاضیاً آن: 


الوسط الحسابي لعزیع - ل ۱( 
> تباین التوزيع ہے 42 
ع 
مغال (۳ - :)١١‏ 


في إحدى المنتجات الصناعية المعروف أنه في المتوسط توجد وحدة معيبة في 
لى ٠٠١‏ وحدة . تختار وحدات عشوائیاً وتختبر الواحدة بعد الأخرى إلى أن 
تظهر أول وحدة معيبة . (أ) ما احتال اختبار ٥‏ وحدات حتي الوصول إلى 
الوحدة المعيبة ؟ (ب) ما العدد المتوقع للاختبارات اللازمة للعثور على أول وحدة 


معيبة ؟ 


۱۷ 


الحل : 
لدینا توزيع هندسي دلیله ح = ۰,۰۱ وإذن دالة كتلة احتاله 


۱ 


د (س) = حك = ۰,۰۱ (وو,م”' حيث س = ۱ ۰۲ ۰۳ . 


(ؤ د ری = ۰,۰۱ ",۹٩(‏ 

= ۰۰۹ 
٠۰۰ = ST E‏ اختبار . 
(۳ - ۷) توزيعات الاحتال التصلة : 


تمد الأفكار السابقة عن توزیعات الاحعال للمتغیرات الوثابة إلى حالة التغیرات 
التصلة مع بعض الفروق التي تقتضيها طبيعة کل من هذین النوعین من التغیرات . 
فإذا كان سح متغیراً حقیقیاً من النوع التصل مداه الفترة (أء ب ) فان احتال 
أن یأحذ هذا التغیر قيمة محددة س یساوی صفرا ‏ ذلك لن أى متغیر متصل 
يأخذ عددا لا نہائیاً من القم في أى جزء من مداه مهما كان صغیراً . 

ولذلك یعرف توزیع الاحتال 5 هذه الاله بواسطة دالة متصلة غير سالبة 3 
حيث : 

سس 

درگب سعس>س)- ۱ درس). وس ۱( 


س 
0 


وهذه الصيغة تعني أن احتال وقوع قم التغیر سح في فترة ا سه یساوی تکامل 
الدالة د على هذه الفترة . إن مثل هذه الدالة تسمی بدالة كثافة الاحعال 
probability density function‏ وشل بیاناً بالشکل (۹- ۳)۔ 


۱۱۸ 


الشکل (۳ - ۳) توزيع الاحتال لمتغير متصل 


ومن الخواص الرئيسية للمنحني المثل لأى دالة كثافة احتال أن مساحة النطقة 
الواقعة أسفله وفوق ا حور السيني تساوی الواحد الصحیح ء ويمكن رژية هذا 
المنحني کخط مهد لضلع تکراری يشل التکرارات النسبية لتوزیع تکراری ذی 
فئات مبني على عدد کبیر جداً من الشاهدات موزعة على عدد کبیر جداً من 
الفعات ذوات الأطوال الصغيرة جداً . 

ومن تعریف الدالة د نری أن احال وقوع قم التغیر سح بين عددین ج » 
د أى في فترة ( ج »ء د) محتواة في الدی (أء ب ) یعطی بالتکامل . 

د 


لردیسعی) = ۱ د (س) . وس (۱۷)( 


حر 


أئ أننا إذا احترنا عشوائیاً قيمة واحدة من قم التغیر فإن احتال وقوعها بين عددين 
ج ب د یعطی بالتكامل المذكور . ومن الواضح أن هذا التکامل یساوی عددیا 
تاه الجزء المظلل بالشکل (  *‏ ۳ ) ء کا أنه يعبر عن نسبة قم التغیر الواقعة ہین 


عددی. ج ء در 
۷ 


ويعرف الوسط الحسابي لم والتباين 6 لتوزیع احعال متغیر متصل مداه الفترة 


| سار سپ وس ۱۸( 
0 ۳ وس یی رہ (۱٩۹‏ 


آو | سا درس وس با 


: )٩۲ - ۳( مثال‎ 

آوجد الوسط الحسالي والتباين لتوزیع احتال المتغير التصل الذی دالة كثافة 
احاله هی : 

د اوو = ١‏ - را - ) حيث ۱ > سب > . 
ال : 


رر | و ہز 


لخن ۳ سن تس ار رش ۱۳ 
"0 ور )وت ES‏ 


ومن آشهر توزیعات الاحتال التصلة وأكثرها استخداماً ذلك التوزيع السمی 
بالتوزيع العتدل الذی يلعب دورا رئیسیا في النظرية الاحصائية ونظرية الاحتال 
کیا أن هناك توزيعات احتالات متصلة أخرى تستخدم کفاذ ج احعال لبعض 
اجتمعات » منها التوزيع العتدل اللوغاريتمى والتوزيع المعتدل الدائرى وتوزيع 
جاما والتوزيع الأسى ... وسوف نکتفی بتقديم التوزيع المعتدل والتوزيع العتدل 
اللوغاريتمى فى الفصل القادم . 


الفصل الر ابع 
التوزیع العتدل والتوزیع العتدل اللوغاریتمی 


THE NORMAL DISTRIBUTION 
AND 
THE LOGNORMAL DISTRIBUTION 


( أولا ) التوزيع العتدل 


التوزيع المعتدل هو أهم توزيعات الاحتال القياسية وأكثرها استخداما ء إذ 
یؤخذ كنموذج لكثير من المتغيرات المتصلة ء منها أطوال بتلات بعض النباتات - 
أطوال أجنحة الذباب المنزلى - أطوال وموازين الأطفال عند الولادة - مقادير 
الدسم فى الزبد الناتج من بعض أنواع الأبقار ... فضلا عن أنه يلعب دورا كبيرا 
فى بناء نظرية الاحتال والنظرية الاحصائية . 

وقد می هذا التوزیع بالتوزيع المعتدل ( أو العتاد أو الطبيعى ) لأنه كان يظن 
فيما مضى أن أية بيانات عن ظواهر الحياة ينبغى أن تمتثل لهذا التوزيع وإلا كانت 
هذه البيانات مشكوكا فما . إلا أنه ثبت الآن أن الأمر ليس كذلك فهناك كثير 
من الظواهر ذات توزيعات تختلف عن التوزيع العتدل . کا يسمى التوزیع بتوزيع 
جاوس اعترافا بفضل العا الالماى کارل فردريك جاوس (۱۷۷۷ - ۱۸۵۵) 
الذى أستنبط التوزيع رياضيا كتوزيع احتال أخطاء القياس وكان لذلك يسميه 


۱۳۳ 


بالقانون الطبيعى للأخطاء norma law of errors‏ ۰ ويسمى أيضا بتوزیم جاوس - 

لابلاس اعترافا بجمیل العا م الفرنسى بییر سيمون لابلاس (۱۷4۹ - ۱۸۲۷) 

الذى كان أول من اكتشفه وأثبت صلاحيته كنموذج لكثير من الظواهر . 
ویعرف هذا التوزيع بواسطة دالة كثافة الاحتال المعطاة بالقاعدة : 


لے رسس 


د(س)= للم ۲ حيث 00 >سکت 000>. رل 
"o ۷‏ 

ولهذه الدالة بارامتران هما بل » © » تعبر بل عن الوسط الحسالى وتعبر 0 عن 

الانحراف العیاری للتوزیع . ویتحدد التوزيع تماما إذا علمت قیمتا هذین الدلیلین ء 

ولذا نرمز له بالرمز مع (يررء ى ) . والتغیر العشوائی س الذی له هذه الدالة یسمی 

بالتغیر العتدل . 


(4 - ۱) بعض خواص التوزیع 

( أ ) المنحنى الذی يشل الدالة (۱) یسمی بالمنحنى العتدل وهو منحنی ذو 
قمة واحدة ومتائل حول الخط س = بم . ومساحة النطقه الواقعة بين هذا النحنی 
وحور السینات تساوی الواحد الصحیح کا هو الحال لنحنی أى توزیع احتال . 
ومن اتمائل نجد أن الخط س  <‏ یقسم الشکل إلى منطقتین متساویتی الساحة 
ومساحة كل منہما تساوی .ل . انظر الشکل ٤(‏ - ۱) . 


۱ 
۱ 
ل 
١‏ 
ل 
۱ 
ل 
7 


الشكل (4 -1): منحی العوزیع الحدل 


١ "+4 


(ب) لكل من البارامترین بل ٠‏ عدد غير منتبی من القم » ولذلك هناك عدد 
غير منتبی من التوزیعات العتدلة . هذا مع ملاحظة أن لم هو بارامتر موضع 
location parameter‏ أما 7 فهو بارامتر شکل shape Parameter‏ € یتبین من الشکل 
٤(‏ س ۲) الاتی : 


(۱ ۱ 
۲, 


الشکل ر٤‏ - ۲) 


(ج) معامل الالتواء = صفر » معامل التفرطح = ۳ 
(د) إذا كانت س ترمز إلى قم متغير معتدل سح وسطه الحسالي مم وانحرافه 
العیاری 7 فان الصيغة : 
( كه ۸ 


۔ ۲( 
4 7 ) 


تحول المتغير سح إلى متغير ع له توزيع معتدل وسطه الحسابي صفر وانحرافه العیاری 
الواحد الصحیح ؛ ویسمی هذا المتغير بالتغیر العتدل العیاری وسنرمز له بالرمز : 
مع( 6 ۱) . 

(ھ) إذا رسم توزيع التكرارات النسبية المتجمعة لمتغير معتدل على ورق الرسم 
البياني ذى التقسم الخطى ( العادى ) فان هذا النحني یتخذ الشكل 5 غير أن 


۱۳۵ 


هناك ورق یسمی ورق تقسم الاحتالاات المعتدلة normal probability graph paper‏ 
اعتدالية ا جتمعات کا سنرى في البند (4 - 4) الآتي . 


(4 - ۲) جداول المساحات أسفل المنحني العتدل العیاری : 


نظراً لأهمية معرفة احتالات المتغيرات المعتدلة وكثرة الحاجة إليها فقد حسبت قم 
هذه الاحتالات تلف فترات المتغير العتدل العیاری .ع ووضعت فی جداول 
تعرف بجداول المساحات أسفل النحني العتدل العیاری» وهذه الجداول تأخذ 
صوراً متعددة تؤدى إلى نفس النتائج ومنها الصورة الواردة بالجدول )٦(‏ بملحق 
هذا الكتاب . وهذا الجدول يعطى المساحة تحت النحني المعتدل المعيارى وفوق 
الفترة بين الصفر وبعض أعداد موجبة أ متوقعة للمتغير .ع » وهذه هى المساحة 
المظللة بالشكل (4 -۳) وهی تعبر عن الاحتال ل (أ > 6 > () 


١. حزن‎ ١ غ‎ 

الشکل ر٤‏ - ۳) 
أى عن احتال وقوع قم التغیر ع بين العددین . » أ أى في الفترة (. » ) . ویلاحظ 
من تمائل النحني أن هذا الاحتال هو أيضا احتّال وقوع قم المتغير ع بين العددين 
سےا . ی : ل «. > ع > دل )٤‏ 


وذلك لتساوی مساحتي النطقتین الناظرتین . 
في هذا الجدول يعبر افامش الرأتي ( الذى على الیسار أو على العين ) عن 


` 


قم أ إلى خانة عشرية واحدة » ویعبر الهامش الأفقي ( الذی في أعلى الجدول ) 
عن الخانة العشرية الثانية أى خانة الجزء من مائة . أما الأعداد التي في قلب الجدول 
فهی احالات وقوع التغیر ع في الفترة ر ۰ 1) . 
مغال (4 - ۸ : 

إذا علم أن توزیع درجات الطلاب في مادة ما هو توزیع معتدل وسطه احسايي 
هر = ٦٦‏ وانحرافه العیاری © = ١5‏ . فأوجد باستخدام جدول الساحات 


الاحتالات الاتية : 

آولا : ل رک س > .ی نیا : ل رس > .م 
الغا : ل ( ~ < .ی ' رابعا : ل (۷۰ > س > .ع) 
خامساً : ل (هم > س > وم 

ال : 


لایجاد الاحتالات الطلوبة من الجدول يجب أن نحول التغیر العتدل سح إلى التغیر 
العتدل العیاری ع بواسطة الصيغة (۲) وهی هنا 
ع 0 سو 
15 


( أولاً ) بوضع س = ٩.‏ ند أن ع = :11ا = صفر 


۳ 
وبوضم س = .۸ نجد آن ع = شتا = ورا 
۱1 
إذن ل (۸۰ک>س>۰) = ل (۱,۲۵ > € >۰) 
= ۳۹۶ 


۱۳۷ 


وذلك من الجدول مباشرة عند العدد ۱,۲ الذی في الهامش الرآبي وتعت العدد 
٥‏ الذی في المامش الافقي . وهذه النتيجة تعني أن حوالی ۸۳۹ من الطلاب نقع 
درجاءهم بين ۰ ۰ عق . 


1 
۱ 
۱ 
۱ 
۱ 
19 صم 
( انیا ) بوضع س = .م نجد أن ع = ۱,۲۵ 
ل (ع > E‏ 
= مساحة النطقة التي على بین العدد ۱,۲۵ 


جح و و و هرء = ۳۹۶۶ ,۰ 
ج ۷٦‏ 


A‘ > رس‎ 


أى أن حوالی ۸۱۱ من الطلاب تزید درجاتهم عن ۸۰ . 
( ثالثا ) ل ( ^ < .م - ل رع < 6,۲۵ 
مساحة المنطقة التي على يسار العدد ۱,۲۵ 
٤ر‏ + yA = ip‏ 


2 ارا صل 


أى أن حوالى ۸٩‏ من الطلاب درجاتہم تساوى أو تقل عن ۸۰ . 
يلاحظ أن جواب أى من الاسئلة الثلاثة السابقة يمكن الحصول عليه من جوابى 
السوّالین الآخرين . 


۱۳۸ 


( رابعا ) بوضع س = .4 نجد أن ع = الت 


۱ = ند أن ع = لته‎ ٦ 
۱۹ 


٠. ۱‏ = 
إذذ ل (ثلا > س > .یل (۱ > € > 0,۲۰۲ 
= مساحة النطقة فوق الفترة (۰. ۱) + مساحة النطقة فوق الفترة 
(- ۱,۲۵ ) = ۰,۳۱۳ + ۰۳۹۶۶ = ۷۳۱۷۰ 


«خامسا س = ۷۵ تعطی ع = ۰,۹۳۷۵ = ۰,۹4 تقریباً 
» ساح وم تعطی € = ١,۵٦٢٥‏ = ۱,۵۲۱ 
إذذ ل (ه۸ > س > ۷۵ = ل (*ه,۱ > ع > 6,۹4 
= الساحة فوق الفترة (۰ 6,۵۰۰ 
- الساحة فوق الفترة ری 6:۹4 
= ٦ئ‏ رہ - ۳۲۹۵ = ۰,۱۱۲ 


1 ال ره 


مثال (4:- ۲) : مثال مشهور 
للمتغیر العتدل سح الذی وسطه الحسابي ہم وانحرافه العیاری ‏ اثبت أن : 
(أولا) احال وقوع قم التغیر بين العددین | ± 0 هو ٠,٦۸٦٦‏ 
( ثانيا ) احتال وقوع قم المتغير بين العددين بير + ۲ 0 هو ۹۵6 
( ثاثا ) احتال وقوع قم المتغير بين العددين بير + ۳ 0 هو ۰,۹۹۷ 


۱۳۹ 


احل : 
لکی نستخدم الجدول نحول التغیر سح إلى التغیر ع بواسطة التعویض : 
ع < د دس | 0 
أولاً : بوضع : س = بر ند أن لا ام س لا 
ولا : بوضع اع 0 : 


وبوضع : س = بر + 0 نجد أن ع = 0 کت = ۱ 
0 


.< ل +0کس> ير - (GC‏ = ل(۱ >ع > - 0 
۲ لد (۱ > ع > ۰) من اقائل 
= ۲ ۲ ۰,۳۱۳ = 
انیا : با مل نجد أن : 
ل pu)‏ + ۲ 7 > س > ير - ۲ 6) < لد (۲ > ع > - سپ 


= ٢ل‏ (۲ > ع > > XY‏ ۰,۷۷۲ > ۰,۹۹4 
ثاقاً : ل هم +۳ 0 > س > ير - (OF‏ ےل هع > دام 
= ۲ ل (۳ > ع > = ۲ ۲ ۰,۹۸۷ ع ۰,۹۹۷ 


وتصور هذه النتائج بيانياً ما في الشکل (؛ - 4) الآني : 


الشکل (4 - 4) الساحات أمفل المنحتي الجدل 


۱۳۰ 


مثال (4 - ۳) : مثال مشهور 

بنفس الطريقة نثبت العلاقات افامة الاتية التي سنحتاج إليها في كثير من 
التطبیقات الإحصائية ء انظر السوال (۱ - ح) من تمارين (4) . 

1" لالإكفوتعاع کت رل e‏ 

(۲) ل (۲,۵۸ > € > ¬ ۲,۵۸) = ۹۹ں 

(۳) ل ۱ ۶ > 6,۱۶ = .ره 

(1) ل ( ۶ > ۲,۳۳) = ۰,۰۱ 


وتمثل هذه الاحتالات کا في الشکل (؛ - م الآتي : 


۵رہ ۹4 
جا ۳ 


الشكل (4 - ه) بعض القم الحرجة للمتغير المعتدل العیاری 


(4 - ”) الكشف عن الاععدالية : 


في كثير من الأحيان يبني التحليل الاحصالي لبيانات ناتجة من عينة على أساس 
افتراض أن الجتمع الذى سحبت منه العينة معتدل » ولذلك ينبغى أن نتحقق من 


۱۳۱ 


نفرض أن لدينا توزیعاً تکراربا ذا قات لعينة عشوائية وسطها الحسابي سس 
وانحرافها العیاری ع ونرید اختبار ما إذا كانت هذه العينة مأخوذة من مجتمع 
معتدل . 

تصور مجتمعاً معتدلا له نفس الوسط الحسابي والاحراف العیاری للتوزیع 
التكرارى العلوم أى نأخذ ير = »ن = ع . إذا كانت العينة مأخوذة من 
هذا ا جتمع فان احتال وقوع المتغير المعتدل في فئة مساوية لأى من الفئات التي 
ینقسم إليها التوزيع التکراری لا يجب أن يختلف كثيراً عن التکرار النسبي الشاهد 
في هذه الفئة . وعلى ذلك نقوم بحساب احتالات وقوع المتغير العتدل في جميع 
فئات التوزيع التكرارى مستعينين في ذلك بجدول المساحات . بضرب هذه 
الاحتالات ( التكرارات النسبية ) في حجم العينة نحصل على ما يسمى بالتکرارات 
النظرية أو المتوقعة المناظرة للتكرارات المشاهدة في العينة . نقارن بين التكرارات 
المشاهدة والتكرارات المتوقعة لها فإذا كانت قريبة من بعضها بدرجة معقولة أى 
كانت هناك مطابقة حسنة بين التوزيع التكرارى المشاهد والتوزيع التكرارى 
النظرى ء جاز لنا أن نعتبر أن ا جتمع معتدل ‏ وإلا فهو ليس كذلك . 

إن عملية إيجاد توزيع تكرارى نظرى بالطريقة المذكورة تسمى بعملية توفيق 
توزيع معتدل لتوزيع تكرارى معلوم . وقد سبق أن مرت بنا فكرة التوفيق هذه 
في حالة كل من توزيع ذى الحدين وتوزيع بواسون . وکا سبق القول » يعتمد 
الحكم الموضوعى على حسن المطابقة أو سوئها على أحد الاختبارات الإحصائية 
مثل اختبار ×" الذى سندرسه فيما بعد . 
مثال (4 - 4) : 


وفق التوزيع المعتدل للتوزيع التكرارى الآتي » وإذا كان هذا التوزيع لعينة 
عشوائية فاختبر ما إذا كان من المکن اعتبار أن المجتمع الذی سحبت منه هو 
۱۳۲ 


افش ۳۱۵- ۳۲۵- ۳۳۵- ~o‏ ۳۵۵- ول ۳۷۵- Ao‏ ۳۵۵ ؛۔ 
الکترازه 3 و وہ E‏ و وا بوك UR. ww‏ 


اخل : 

یتطلب توفیق التوزیع العتدل أن نوجد الوسط الحسابي والاحراف العیاری 
للتوزيع التکراری العطی لاستخدامهما في تقدیر الوسط الحسابي والانحراف 
العیاری للمجتمع . کالعتاد نجد أن : 


الوسط الحسالى = | ے كس = لوألا كا +۳٣‏ وكا 11> ۲۱۵ 
له ۰ ۱۰۰ ۱۰۰ 


مم كنك س" 
التباین = ع" چ 1 )2 مس _ ا کے م) 


نه -۱ نه 


( 


۲ 
(EL NeXt ۳۳۰۹۲۳۲۰۵ 
o ۹۹ 


= ۷۱۲,۸۹ 
الانحراف العیاری = ۲٦۱۷‏ 


نے انا نختبر أن الجتمع الذى سحبت منه العينة هو مجتمع معتدل‌وسطه الحسابي 


۷ وانحرافه المعيارى 7,7 . نحسب التكرارات المتوقعة کا في الجدول 
(١-0‏ الآتي : 


۱۳۳ 


)١ - ٤ر الجدول‎ 


توفیق توزیع مععدل للعوزیع البکراری في المثال (4 - 4) 


۳۲۵-0۵ -هه-(- و )١,:‏ 
۳۳۳۵۵ | 6۱۱۱۰۵044 
کو یہ ود رو ےہ 6 
وه" | هر نی 

,- ٣ج‎ ۵ 
٣۹-۹ ۳۷۵-۳۵ 
۰,۷۰۱ ۹ ۳۸۵-۷۵ 

۱,۱۳ - +۷۲٦ ۳۹ ۵-۵ 

۱,۱ - ۳ ۰۱ ۵-۵ 


60 - ۱ ۰ 0۵0-6 ۰ ۵ 


في العمود الأول من هذا الجدول نضع الفئات کا هى معطاة مع تعدیل واحد 
ہے وهو وضع - © بدلا من الحد الأدني للفئة الأولى و + 90 بدلا من الحد الأعلى 


۱۳ 


للفعة الأخيرة ء وذك لأن التوزیع العتدل هو توزیع متصل تقع قیمه بين -00 ء 
+ 0 وهذا التعدیل من شانه إدخال جمیع هذه القم دون أن يؤثر ذلك على 
۾ التوزیع التکراری العطی . 
التعویض ع = گا توطلة لاستخدام جدول المساحات أسفل المنحني 
العتدل اتاری فمثلا للفعة الارن 

س = - وی تعطى ع < 00o‏ 


1 س = ۳۲۵ تعطی ۴= 2۲۲۵ ل = ورا 
۲۷ 


وهکذا بالنسبة لبقية الفثات . 

وفي العمود الثالث نضع التكرارات النسبية المتوقعة لر التي تعبر عن احقالات 
وقوع قم المتغير ع 5 الفغات المناظرة » وهذه الاحتالاات نوجدھا من جدول 
الساحات . فمثلا للفعتین الأولى والثانية : ۱ ۱ ۱ 
ل ۱,٩۹‏ > ع > - 00) سرت هر - ۰,۳۱۹ = ۰۰۹۸۱ 
ل (-۱,۱۱ > ]>  ),4۹-‏ ۰,۳۱۹ - ۳۹۲۵ < ۰۱۵6 
وهکنا با فة نات . ۱ 

ولا كانت هذه الاحتالات هی بمثابة التكرارات النسبية في كل ة فإننا للمقارنة 
بالتوزيع المعطى نضرب كلا منها في حجم هذا التوزيع وهو هنا ٠٠١‏ لنحصل 
على التكرارات المتوقعة ق أى التكرارات التي نتوقعها في حالة کون ال جتمع 
معتدلا . وهذه نضعها في العمود الرابع . أما العمود الخامس فيحمل. التكرارات 
المشاهدة فی العينة لتسهيل مقارنتہا بالتكرارات المتوقعة . 


۱۳۵ 


ومن هذه القارنة نشعر أن هناك مطابقة حسنة بین التوزيع التکراری الشاهد 
والتوزيع التكرارى النظرى إذ لا تختلف التكرارات المشاهدة عن نظائرها المتوقعة 
في أغلب الفئات إلا قليلا ما يشير إلى أن ا جتمع الذی أخذت منه العينة هو على 
الأرجح مجتمع معتدل » وان كان الحكم الوضوعی في ذلك يتطلب استخدام أحد 
الاختبارات الاحصائية المناسبة . انظر المثال ٦(‏ - ۹) في البند (5 - ۷ - 5) . 


(4 - 4) طريقة بيانية للكشف عن الاعتدالية : 


هناك طريقة بيانية تستخدم كاختبار سريع للكشف عن دلالة المنحني التكرارى المشاهد 
ومدی انحرافه عن الاعتدالية » ويشترط في هذه الطريقة أن تکون العينة عشوائية 
وكبيرة الحجم ( ن أكبر من ۵۰) . وتبني فكرة هذه الطريقة على أن التوزيع 
لمعتدل هو توزيع متائل ذو تفرطح معین وبالتالى فان أهم ما ينبغى التحقق منه 
في توزيع تكرارى لعينة هو مدى تمائله ومدی تفرطحه بالنسبة للتوزيع المعتدل . 
وكل ما تعطلبه هذه الطريقة هو تكوين توزيع التكرارات التجمعة الموية للتوزيع 
التکراری المعلوم ثم رسم النقظ التي تَثل هذا التوزيع على ورق تقسم الاحتالات . 
فإذا وقعت هذه النقط على وجه التقريب على خط مستقم يمكن توفيقه بالعین 
دل ذلك على أن المجتمع هو على الأرجح مجتمع معتدل ؛ وإلا فهو ليس كذلك . 
راجع الخاصة (ه) من البند )١ - ٤(‏ . 
وغذه الطريقة فائدة أخرى ء وهی أنه إذا ظهر لنا أن ا جتمع معتدل أو قريب 
من الاعتدال فإننا نستطيع تقدير الوسط الحسابي والانحراف العیاری هذا المجتمع 
من الستقم الذى وفقناه كلاتي : 
( أ ) الوسط الحسابي ( الوسيط في الواقع ) يقدر بالإحدائي السيني للنقطة التي 
على الخط المستقم التي إحدائيها الصادى ۰۰ . 
(ب) الانحراف المعيارى يقدر بنصف الفرق بین الاحدائیین السینیین للنقطتين اللتين 
(حدائیاها الصادیان ۹ ٥۱ء 84,١‏ . 


۱۳۹ 


: 6 - ٤( مثال‎ 


استخدم الطريقة البيانية لاختبار اعتدالية اجتمم الذى سحبت منه العينة 
المذكورة في الثال (4 -  )4‏ وذا ریت أن ا جتمع معتدل فأوجد تقديراً لوسطه 
لان وانحرافه العیاری . 
الحل : 


نبدأ بإنشاء توزیع التکرارات التجمعة الموية کا في الجدول (4 - ۲) الآتي : 
الجدول ر٤‏ - ۲) 


2 
2 
2 
2 
2 
2 
2 
2 
2 
2 


نرسم النقط (۳۲۵ ۰ )۰ (۱۲,۳۳۹) 7 ۰ )٠١٠١ 0 5١6١‏ على ورق 
تقسم الاحتالات العتدلة لنحصل على الشکل )١ - ٤(‏ الق : 
۱۳۷ 


۱۳۸ 


الشکل (4 )٦‏ توزيع التکرارات النسبية المتجمعة بياث القال (4 - 4) 
مرسوماً عل ورق تقسم 


الاحتالات المسحدلة - 


0 


5 


د ل مکی ٠‏ ۰ ونم ها وا ما ها " قی . ۵ 5 4 


| 
8 سب رب 
ای اس تا 1 ات © ایا سا سس سا 
72 یا سا ها 
گا ات سا ہا شا ااا رٹ 
انت اب و ای ی CNN‏ 5 سرت 
× ا ادا | :ا لوي اس نہ ہت 
| | اس ی ل | | ال | | اف | اس 
ال لن INNIS‏ 1 


۹4۹ 
۹۹ 


ےک ےن سا فیح > 


rE ای‎ 


بالتأمل في هذا الشکل نجد أن النقط تکاد تقع على خط مستقم ما يشير إلى 
اعتدالية التوزيع . من الخط المرسوم نقدر الوسط الحسابي والانحراف العیاری 

الوسط الحسابي = ۳۲۵ 

الانحراف العیاری = ل (۳۹۲ - ۳۳۹) = ۵,؟۲ 


(4 - ۵) معالجة عدم اعتدالية التوزیع : 


في التحليل الإحصالي للبيانات يتطلب الأمر في بعض الحالات أن يكون ا جتمع 
معتدلا » فإذا لم يكن ا جتمع معتدلا نبحث عن تحويل مناسب يجعله معتدلا أو 
قريباً من الاعتدال . ومن أكثر التحويلات استخداماً في هذا الصدد التحويل 
السمی بالتحويل اللوغاریتمی logarithmic transformation‏ الذى يحول المتغير سه 
الذی لدینا إلى متفیر صہ حيث ص = لو س . ولا باس من آخذ اللوغاریعات 
العادية أى ذات الأساس ٠١‏ . وف کثیر من الحالات یفلح هذا التحویل في تعدیل 
التوزيعات التكرارية ال لتویة إلى المین إلى توزیعات أكثر نماثلا وبالتالى 
يكون قد عالج إلى حد ما عدم اعتدالية العوز بع . هلا مع ملاتفظة أن عدم الاعتدالية 
لا تترتب عليه نتائج وخيمة إلا إذا كان التوزيع ملتویاً التواء شدیداً . على أنه 
إذا م يوجد تحويل يصلح لتصحيح الاعتدالية فإننا نلجاً في تحليل البيانات إلى طرق 
لا تتطلب شرط الاعتدالية وهذه الطرق تسمی بالطرق غير البارامترية 
non-parametric methods‏ وهی طرق لا تعتمد على فرض توزيعات مددة 


للمجتمعات أو المتغيرات التي ندرسها . انظر الفصل الرابع عشر . 
ملاحظة عن التحويلات : 


(۱) یستخدم التحويل اللوغاريتمى أيضاً في تحويل نموذج من النوع الضربي 
نے عد مو را وو سور ی 


۱۳۹ 


الذی هو أسهل تناولا ء وذلك بوضع ص = لو ص » س = لو س ... ان » وهذا ما 
نفعله أحياناً في موضوع تحلیل الانحدار . کا یستخدم التحویل اللوغاریتمی حين یکون 
الوسط الحسابي 0م للمجتمع مرتبطاً ارتباطاً موجباً بالتباين ى" فهو يحول التغبر الذی 
لدينا إلى متغیر .احر يكون فيه هذان الدليلان مستقلین . 


(۲) هناك تحويل آخر يسمى بتحويل الجذر التربيعى 700عتهناوه 
transformation‏ حیث نضع ص = پا سب , ویستخدم هذا التحو يل للبيانات التي 
تنتج عن العد ویکون توزیعها بواسونیا حيث یکون الدلیلان بل ©" غير 
مستقلین ( إذ نعلم أن ير = ۲0 ) ویفلح هذا التحویل في جعلهما مستقلين . 
وإذا احتوت البیانات على أصفار یفضل استخدام التخویل ص = ب س + د. 

(۳) من التحويلات الشهير ة أيضاً التحویل الزاوی angular transformation‏ 
حيث نضع ص = حا ' ۷ س ويستخدم حين تكون البيانات مؤلفة من نسب 
مقوية . وفي توزيع ذى الحدين الذى دليلاه ن ء ح نعلم أن الوسط الحسالي مل 
= ن ح والتباين 6' = ن ح ١(‏ - ح ) وبالتالى فان التباين يكون دالة في 
الوسط الحسابي . إن التحويل الزاوى يوقف هذه الدالية . إلا أنه حين تكون 
النسب واقعة بين ۰,۳۰ ۰ ۰,۷۰ فان هذا التحويل لا يكون له ضرورة . 

)٤(‏ إن التحويلات الثلائة السابقة تغير العلاقة الدالية بين المتغيرات أى تخیر 
انموذج الرياضى إلى نموذج آخر . غير أن هناك تحويلات لا تفعل هذا وإنما تستہدف 
تقنين المتغيرات عن طريق : 

( أ ) استبعاد وحدات القياس وذلك بالتحویل إلى مقياس نسبى لا يعتمد 
على وحدات القياس » 
(ب) جعل القم الناتجة عن التحويل ف المجموعات الختلفة تتساوی فى 
أوساطها الحسابية وف تبايناتها . 
وأشهر هذه التحويلات يأخذ الصورة الآتية المسماه بالصورة المعيارية : 


١5٠ 


ب خم سس 
2 


حيث سا متوسط قم س » ع انحرافها المعيارى . 


ونظرا لأن هذا المقياس نسبى فان القم الصادية الناتجة تكون خالية من أى 
وحدة قياس » کا أن هذا التحويل إذا أجرى على قم المتغير فى أى مجموعة فإنه 
يحول هذه القم إلى قم متوسطها يساوى صفرا وتباینہا یساوی الواحد الصحيح . 
تمارين )٤(‏ 
(۱) للتوزيع المعتدل المعيارى وباستخدام جدول المساحات 
(أ) أوجد كلا من الاحتالات الآتية : 
ل (۱,۵ > ع > ( < ل E)‏ »> ۱,۱۵ ل (ع < - علارمم) 
»ل (۱,۲۵ > ع > - ۲.۵ - 


(ب) آوجد قيمتي أء ب بحيث ل(ع < ب ) = ورای 
ل رع > أ) = ۲۸ں 


(ج) أثبت أن ل ١,۹۹(‏ > ع > - حورن = ۰,۹٩‏ ۰ ل (] > 0:34 


پیر دوه 


٤ل‏ (۲,۵۸ > ع > ۲,۵۸ = ۰,۹۹ ل جوع >۲:۳۳) = ۰,۰۱ 


(۲) للتوزیع العتدل الذی وسطه الحسابي ٠٥‏ وانحرافه العیاری ٥‏ أوجد كلا من 
ل (ہو.٦‏ > س > د۳۰,۵) » ل ہہ > سس > ۵ع) . 


(۲) في مجتمع معين العروف أن نسب الذكاء تتوزع توزيعاً معتدلا وسطه الحسابي 
٠١ ٤٦‏ واحرافه العیاری ۰۳,۱۵ 


(أ) أوجد نسبة الأفراد الذين تقع نسب ذکائهم بين ۹۰ء ۱۲۰ 


(ب) أوجد نسبة الأفراد الذین تزید نسب ذکائهم عن ۱۱۰ 


(4) التوزيع الاتی هو التوزیم التکراری لعينة عشوائية ماخوذة من مجتمع ما . 
,~~ ۳,0 ¬ ورلا" 0, و رن 
٦ ۸ ۱۳ ٦ 0‏ ۱6 ۷ ۱ 
(أ) أثبت أن الوسط الحسابي یساوی ٩۷,۰۷۱‏ وأن الانحراف العیاری 
یساوی ۸۸۹١۸‏ . 
(ب) وفق توزيعاً معتدلا لهذا التوزیع واذكر رأيك فیما إذا كان بالامکان اعتبار 


(ج) استخدم الطريقة البيانية لاختبار اعتدالية اجتمع 4 


)٦ - 4(‏ تقریب توزیع ذی اخدین بتوزیع معتدل : 

فی البند (۳ - ٤‏ - ۱) رأينا أنه إذا كان سح متغیرا عشوائیا ذا توزیع ذی حدین 
دليلاه ن » ح يجوز تقريب هذا التوزيع بتوزيع بواسون متوسطه يساوى متوسط 
توزيع ذى الحدين بشرط أن يكون حجم العينة ن كبيرا وأن يكون الاحتّال ح 
صغيرا حيث يكون التوزيع ملتويا إلى المين . يجوز تحت شروط أخرى تقريب 
توزيع ذى الحدين : حد ( ن » ح) بتوزيع معتدل متوسطه م = ن ح أى يساوى 
متوسط توزیع ذی الحدين » وتباینه 0" = ن ح ك أى يساوى تباین ذی الحدين 
بشرط أن تکون ن كبيرة وأن تکون ح قريبة من العدد د حيث یکون التوزیع 
متائلا بالتقریب . تحت هذین الشرطین یقترب توزیع الاحصاءة 
5 ۲۶ کے حيث له = ۱ - 2 


۷ به جح كه 


من التوزیع العتدل العیاری : مع )٠٠١(‏ كلما زاد العدد ىہ . 


۱:۲ 


ومن الناحية العملية وجد أن هذا التقريب یکون جیدا أى يمكن التجاوز عن 
الخطأ الناشیء عنه إذا توفر أحد الشرطين الآتيين : 

(1) إذا كانت كل من دہ ح و ده ك أكبر من خمسة 
أو (س) إذا كانت له > ٠١‏ ومعامل الالتواء أصغر من ٢رہ‏ . 
ونظرا لأن توزيع ذى الحدين هو توزيع لمتغير وثاب بيغا التوزيع العتدل هو توزيع 
لمتغير متصل فإننا لعلاج ذلك فى عملية التقريب يجب أن تعتبر أن كل قيمة س 
من قم المتغير ذى الحدين ممتدة نصف وحدة من الیسار ونصف وحدة من المین 
فمٹلا العدد س = ٤‏ نعتبر أنه الفترة (۳,۵ » )٤,١‏ » والعدد سح 4,۷ نعتبر 
أنه الفترة  )4,۷۰ » ٤,٦٦(‏ وإذا اُردنا مثلا ایجاد الاحتال ل ( ۱۰ > س > 
۳ لتوزیع ذی حدین فاننا نحسب الاحغال التقريبي ل(١,١‏ کسبکه,۲) 
باستخدام جداول التوزیع العتدل . 
مدال (4 - )٩‏ 


ألقیت حجرة نرد منتظمة عشوائيا ۱۰ مرات . أوجد احتال الحصول على 
الصورة فی ۳ أو 4 أو ه أو ٦‏ مرات . 
اضل : 

نظرا لأن حجرة النرد منتظمة والرمية عشوائية فان توزیع عدد مرات ظھور 
الصورة هو توزيع ذو حدين : حد (۱۰ ۰ هرء ) ودالة كتلة الاحتال تكون 
کالاتی : 

A ۰سس‎ 3 

قزر = م (فرت) و 9و م 
حيتت > ۰١‏ ) ۱ ) دوم 6 ۱۸ 
. ل (س = ۳ أو ٤‏ أو ه أو ی د (”) + دری + د(ه) + در) 


۱:۳ 


3 ۱۰ ۱۰ 8 7 
8 + او + + 
وم رای + ا بای + ا 


۰,۷۷۳ 


ال حل التقریی : 

ما أن الشرط (ب) متوفر إذ أن ىہ ٠٠5٠١‏ ومعامل الالتوایت صفر<؟,. 
( مع ملاحظة أن التوزيع متائل تماما لأن ح = +) يمكن التقریب بتوزيع معتدل 
متوسطه لات بیج = ١.‏ الاهورءح ه وتباینه 60" = عم = ۵,۵۱۰ 
۲,۰ واذن انحرافه المعيارى يساوى ۲,۵۷ = ۰۱,۵۸ ويكون للمتغير 


سم — ۵ 


ع ع 


١8 
» ۲,۵( توزیع معتدل معیاری على وجه التقريب 1 وهنا ير أن العدد ۳ هو الفترة‎ 
هو الفترة (ه,” ۰ ه,4) وهکذا ... ویکون الطلوب إيجاد‎ ٤ وأن العدد‎ ۳,۵ 
6,۵۸۰ 5 ( لمحتال ل(ہ,٦ >س>ه,؟) فى التوزيع العتدل مع‎ 
۱,۰۸۲ = بوضع ست و,۲ ند ان رع = گیلته‎ 
١8 


بوضع ست ورد نجد أن ع = قبلحة = مو 
۱,۸ 
۵(۰,کس>و,۲) = J‏ (۰,۹۵>ع> - ۸,۵۸۲ = ۰۷۷۱۸ 


ومن الواضح أن هذه القيمة قريية جدا من القيمة الضبوطة ۰,۷۷۳ 


۱۶ 


( انیا » التوزیع العتدل اللوغاریتمی 


إن التوزيع العتدل اللوغاریتمی هو مثال آخر ماذج الاحقال المتصلة » وقد 
مى کذلك لأن التحویل ص = لو س يحول المتغير الذى یصفه هذا التوزیع إلى 
متغير ذى توزيع معتدل . ومن الظواهر التى يصلح فا هذا ائموذج بعض الظواهر 
الجيولوجية كتلك التعلقة بأوزان وأعداد بعض أنواع الصخور الرسوبية ء وبعض 
الظواهر الاقتصادية كدخول الافراد وخاصة الدخول ذوات القم الصغيرة . 
ويعرّف هذا التوزيع بواسطة دالة كثافة الاحتال الآتية : 


(لو س 6" 
د(ص- ے_ ۱ ومو ۲ سا . وم 


سب۲ ط ۵" 
حيث اللوغاريتم للأساس ھ وحيث X>‏ ۰ ۵ بارامتران إذا علمت قیمتاهما تحدد 
التوزيع تحديدا تاما . 


٤(‏ - 5) بعض خصائص التوزیع 

( أ ) المنحنى المثل للدالة (4) هو منحنی ذو قمة واحدة وملتوی إلى العين » 
ویختلف شکله باختلاف قیمتی البارامترین ۰۷ 0 ء فمثلا يأخذ الشکل ا بین 
بالشکل (:-۷) حين تأخذ ۲ القيمة صفر وتأحذ 0 القيمة ۱ . 

(ب) التحویل ص = لو س حیث اللوغاريتم للأساس ھ يحول التغیر سح إلى 
متغیر ص له توزیع معتدل وسطه احسایی ۷ وانحرافه العیاری 0 ء وبالتالى یکون 
المتغير 

لو سہ - يأ 
€= = 
0 


۱۶۵ 


د رس 


۱ ۲ ۳ 3 ٥ 
)۷-4( الشكل‎ 
۱ = و0‎ ٠-۷: المنحنى الحدل اللوغاریتمی‎ 

هو متغیر معتدل معیاری ( وسطه ا حسابی صفر وتباینه ۱) . وبناء على ذلك يمكن 
استخدام جدول الساحات أسفل النحنی العتدل العیاری » وهو الجدول )٦(‏ 
ملحق هذا الکتاب ء فى إيجاد الاحتالات والقم احرجة للمتغیر سح کا فى الثالین 
الآتيين 
مثال (5-85) 

إذا كان سح متغيرا معتدلا لوغاريتميا دليلاه ۷ = ١‏ » 0 = ۲ فأوجد الاحتال 
لہ < ۳۵,۵) . ۱ 


ال : 


سے - ۱ 
بوضع ص = لو(س) یکون للمتغير ع - “د یس 


توزیع معتدل معیاری. 


ل (س < هرهم = ل ولو س < لو ٥٥م‏ = ل( ار E‏ 
۲ ۲ 


(,AEA>E) J = (211° > €) ل‎ 
۲ 


۷ (من جدول المساحات أسفل النحنی العتدل) 


)۷-٤( مثال‎ 

إذا کان سح متغیرا معتدلا لوغاریتمیا دلیلاه ۷ = ۸۲ 0= ه,. فاوجد قيمة 
ابحيث ل (س <0 = ,وه 
اضل : 


ل وہ < ) سل رلو سه < لو م عال ف-.- دفدے 
۰,۵ كك 


0 و۰ 


- ل 68<ع 00 ۰ر 
07" . لوا 
من جدول الساحات نجد أن ع = ۱,۲۸  ..‏ = ۸ر١‏ 


“ا لوا ع ۲,16 ١.‏ ا ٭> ۱5,۱۱۳ 


۱:۷ 


الفصل الخامس 
توزیعات خاصة 


SPECIAL DISTRIBUTIONS 


كل من التوزيعات الثلاثة الآتية هو توزيع احتال لتغیرعشِوائی متصل مركب بطريقة 
معينة من عدد من ا تغیرات العشوائية المعتدلة . وهذه التوزيعات لا تستخدم 
کناذج احتال للمجتمعات کا هو ا حال في التوزيعات التي عرضت في الفصلين 
السابقين » وإنما تبرز من خلال التحلیل الاحصایي للعينات وتبني علیہا اختبارات 
إحصائية ذات أهمية قصوى في عملية الاستدلال الإحصائي کا سنرى في الفصل 
التالى . ومن الناحية التطبيقية یہمنا بصفة خاصة في دراسة هذه التوزيعات أمرين 
هما : 


(۱) الشكل ا مندسی العام لكل توزيع . 


(۲) كيفية استخدام الجداول لایجاد الاحتالات والقم الحرجة . 


(1-۵) توزیع ت : . STUDENT t- DISTRIBUTION‏ 
يقال لتغیر عشوائي س- إن له توزيع ت إذا وفقط إذا كانت دالة كثافة احتاله 
معرفة بالقاعدة : 


4۹ 


(+) 


ل (له + () ١‏ سش٣‏ 
9 جس ھا DB‏ رت 4 
رہ 


د () = کے 
ابيط ١‏ :0 
حيث 0© > س > - 00 4 به = ۱ ۰ ۲ ۰ ۳۳ . 
وهذا التوزیع له دلیل واحد هو ىہ یسمی بعدد درجات الحرية للتوزیع » وغذا 
فالتوزیم یتحدد تماما إذا علمت قيمة ىہ . 


د (سے 


مہ 


4 
١ 


رون 
فت من تی 


الشکل (۱-۵) منحني توزيع المتغير ت 


والنحني المثل للدالة ص = د سپ العرفة في (۱) هو منحني ذو قمة واحدة 
ومتائل حول الستقم س = صفر . 
الوسط الحسابي للتوزیع : لم = صفر )۲( 
0 = 


4 تباین التوزیع 


حيث له >۲ ۳( 
رہ-۲ 


وجدير بالذ کر أن توزيع ت يقترب من التوزيع المعتدل العیاری كلما اقتربت 
درجات ا حریة ده من اللانہایة ۰ 


جدول القم ا حرجة : 
احدول )۷( بملحق هذا الكتاب يعطى القيمة الحرجة ت value‏ ا٥نی‏ للمتغیر 
ت وهی تلك القيمة الوجبة التي تجعل مساحة النطقة أسفل النحني وخارج الفترة 


۱۵۰ 


(-ت. » ت.) مساوية لقيمة معينة 0 عند درجة الحرية ىہ . أي أن العدد بم 
يعبر عن المساحة عند ذيل المنحني (©- عند كل ذيل) وبالتال فهو يعبر عن احتال 
وقوع قم المتغير ت خارج الفترة المذكورة . (انظر الشكل ۱-۰) . ونكتب هذا 
رمزیاً كالآتي : 


ا(اتاإ>ت )= 0( 


فى هذا الجدول كتبت درجات الحرية في كل من العمودين المامشيين الواقعين 
في يمين ويسار الجدول » وکتبت الاحتالات © = ۰,۰۳۰,۰۰۰,۰۰۱ 
ڈوف اوت ٢ر‏ کرت هب ۹ر في افامش الأفقی الذى بأعلى 
الجدول . آما القم احرجة فمدونة في اخلایا التي بقلب الجدول . وحين تکون 
درجة الحرية ده معلومة لنا » نستطیع استخراج مايل : 
)١(‏ القيمة الحرجة تب إذا اعطیت قيمة الاحتال 0# . ونجد تلك القيمة عند 
نقطة التقاء الصف الذى به درجة ا لحریة له والعمود الذى به قيمة 0# . 
(۲) قيمة الاحتال © إذا أعطيت القيمة الحرجة . ولإيجاد تلك القيمة نبحث في 
الصف الذى به درجة الحرية عن القيمة الحرجة المعطاة فتكون 0# هی العدد 
الذى يعلو العمود الذى به هذه القيمة . 


مثال ١ه )١-‏ : 
لیکن سہ متغيراً له توزیع ت بدرجات حرية عددها ۸ . من الجدول نجد 
مايل : 
١‏ ) إذا كانت ين > ل رات |> ت)=٥۰,.‏ نان القيمة الحرجة تب ۲,۳۰ 
(ب) الاحعال ل ( | ت | >۲,۸۹۹) = ۰,۰۲ 
(ح) الاحعال ل ( ت > ۲,۸۹۰) = ۰,۰۱ مساحة الذیل الاين فقط . 


۱۱ 


نکب ت ۰( 


للتعبیر عن القيمة الحرجة تم في توزیع ت عند درجة الحرية ىہ بحيث یکون مجموع 
مساحتي المنطقتين عند الذيلين يساوى 0 ۰ فمثلا : 


ت = ٢,۳٣۹٣‏ »> ت 


= ۸ءء ت = ۱,۹۲ 
] و 


[0) )0 


(۲-۵) توزیع و THE CHI-SQUARE DISTRIBUTION‏ 
يقال لتغیر عشوایی سد إن له توزیع ×" (تنطق کای تربیع) إذا وفقط إذا 
كانت دالة كثافة احتاله معرفة بالقاعدة : 


تيت 
١ ۲‏ 


درم = ملك يدس و )٦(‏ 


ام 


حت 
حيث 00 > سا که ء له = ۱ 0 ۲ 6 ۳ ۰ . 


وهذا التوزیع له دلیل واحد هو به یسمی بعدد درجات الحرية للتوزیع ء وغذا 
فالتوزيع یتحدد تماما (ذا علمت قيمة له . 


والنحني المثل للدالة ص = د (سم العرفة في (7) وعندما له >7 یکون منحنی 
ذو قمة واحدة وملتوى إلى المين . 


د (س) 


الشكل (۲-۵) منحني توزيع التغير × ۰۳ ره > ۲) 


۱۰ 


الوسط الحسالي للتوزيع : ۸ ع به )۷( 
» تباین التوزیع : 7 > ۲ به (A)‏ 
الجدول (۸) بملحق هذا الکتاب یعطی القيمة الحرجة ×" للمتغیر ×" وهي 
القيمة التي تجعل مساحة النطقة أسفل النحني وفوق الفترة 20" > 0©) 
مساوية لقيمة معينة 0۷ عند درجة ا حریة له . ای أن العدد © يعبر عن الساحة 
عند الذیل الملتوىء وبالتالى فهو يعبر عن احال وقوع قم المتغير ×" على یمین 
العدد د" (انظر الشکل (~o‏ . ونکتب هذا یی کالاتی : 
ل 0 > = يه )8 
التى كتبت بها في جدول ت» غير أن بن تاخذ القم ٠,٠٠١‏ › 
ارو ٥ی‏ او هو گر ۹۷۵و ۹۹۵ر 
وحين تکون درجة الحرية له معلومة لناء نستطیع من امحدول استخراج القيمة 
الحرجة ×" إذا أعطيت قيمة الاحال أو استخراج الاحتال 0 بمعلومة 
القيمة الحرجة × . 
مخال (۲-۵) : 
لیکن س- متغيراً له توزیع کر" بدرجات حرية عددها ۱۰ . من الجدول نجد 
مايل : 
(ا) إذا كانت ل 20>" )۰,۱2 فان القيمة الحرجة ×" = ۱۵,۹۸۷ 


(ب) الاحتال ل ( پر > ۱۸,۳۱) = ١٠ر٠‏ . 
(ح) الاحتال ل (۱۸:۳۱ > پک۸۷ )حور - .۸۰و 


۱۳ 


تقلیسد : 


ںا 1 ۱۰ 
نتب × ی ۱( 


للتعبير عن القيمة الحرجة ×" في توزیع 2" عند درجة الحرية ده بحيث تکون 
مساحة النطقة التي إلى بینہا مساوية للعدد به » 


۲ ته ۱ ,مم ۰ 4 5 ۹ 
= ۳۱یک ا ۱۱:۰۷ کر بر 2 ۸۸,۳۷۹ 
(۳-۵) توزیع ف : THE F-DISTRIBUTION‏ 


يقال لمتغير عشوايي سح إن له توزيع ف إذا وفقط إذا كانت دالة كثافة احتاله 
معرفة بالقاعدة : 

دمجه - O YC‏ د 
6 6 اا 
+ ۱-0 + شا ۱ ر١+ے٣٢‏ 


حيث 00 > س >. 4 ۲ 4 له عددان صحيحان موجبان . 
ومذا التوزیع له دلیلان هما © لہ یسمیان بعددی درجات الحرية » ویتحدد 


د (ہسں) 


ی 
الشکل (۳-۵) منحنی توزیع التغیر اف 
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والشحني المثل للدالة ص = د (ص) العرفة في (۱۱) یختلف شکله بحسب 
قيمتي ۴ ۰ له فهو يأخذ الشكل ا كانت کر سفت عهدا لا أنه 
يصبح محدباً وملتوياً إلتواء شديداً إلى العين كلما زادت قيمتا ۰۴ ىہ . 


نه ۱ 
الوسط الحسابي للتوزيع = ب = Ef‏ حيث له ٢>‏ (۱۲) 
جدول القم الحرجة : 


الجدول )٩(‏ بملحق هذا الکتاب یعطی القيمة الحرجة ف. للمتغیر ف وهي 
تلك القيمة التي تجعل مساحة النطقة أسفل النحني وفوق الفترة (ف. ۰ 0©) 
مساوية لقيمة معينة ب عند درجتي الحرية “ , ىہ . أى أن العدد O‏ يعبر عن 
الساحة عند الذيل الملتوى وبالتالى فهو يعبر عن احتال وقوع قم ف على يمين 
العدد ف . (انظر الشكل ه-”) ونکتب هذا رمزياً كالآتي : 


ل(ف > ف.) = 0 (OFT)‏ 


ویختلف تركيب هذا الجدول عن جدولى ته ویر" إذ يحمل الامش الأفقى 
العلوى درجات اخرية © ويحمل كل من العمودين الحامشيين على جانبى الجدول 
درجات الحریة له وعند كل من هذه الدرجات وضعت ثلاث قم للعدد :۵ هی 
ور CoO‏ اوه وعند تقاطع كل عمود ۲ مع كل صف له توجد 
۳ قم حرجة تناظر تلك القم الثلاث . 


وحين تکون درجتا الحرية © » ده معلومتین نستطیع من الجدول استخراج 
القيمة الحرجة ف. بعلومیة الاحتال © أو استخراج قيمة الاحتال © بمعلومية 
القيمة الحرجة . 


۱۵۵ 


مثال (۴۲-۵) : 


لیکن ہ متغیرا له توزيع ف بدرجتي حرية ۷ء ٩‏ . 


( ') إذا كانت ل (ف عف.) = ۵.,. فان ف = ۳,۲۹ 
سب إذا كانت ل (ف >ف) = ٠,١١‏ فإن ف = الوه 
(ح) الاحعال ل (ف >۲,ع) = ۰,۰۲۵ 

ملاحظة : 


لا يعطى الجدول القم الحرجة إلا عند ثلاث قم للاحتال ٥‏ هي ۰,۰۵ 5 
۵۰ ۱ ولکن يمكننا أيضا إيجاد تلك القم عند الاحتالات المكملة 
۵۰ ۰۰,۹۷۹ ۰,۹۹ باستخدام النظرية الآتية : 

« ذا كان سح متغيراً عشوائياً له توزیع ف بددرجتي حرية ۴ ۰ ده فإن المتغير 
ل یکون له توزیع ف بدرجتي حرية ده » ۲) . ومکن أن نکتب هذه النظرية 
کالاتی : ۱ 


ف 
1ء سا 
(۳۷۵-۱] 


مثال (۵-ع : 


لیکن س- متغیراً له توزیع ف بدرجتي حرية ۵ ء ٩‏ أوجد قيمة ف. بحيث 
د(ف < ف) = ۰,۵ 
اضل : 

نلاحظ أن الاحتال ٠,۹۰‏ لیس له وجود بالجدول أما الاحتال الکمل ٠,۰٥‏ 
فموجود به . المتباينة ف > ف عاق ی مع ملاحظة أن ف » 


۱5۹ 


إذذ ل رد »> )= ۵ « وه 
من النظرية یکون لدینا متغیر له توزیع ف بدرجتي حرية ۹ء ٥‏ 


= ۷۷ر 


9۵۰۔ےہ 


٦‏ « وه 


الشکل (4-8) 


نکتب 43 
© ۵۰0 ] 
للتعبير عن القيمة الحرجة في توزيع ف عند درجتي الحرية م » ن بحيث تکون 
مساحة المنطقة على پینہا مساوية للعدد ,0 ؛ فمثلا : 


ف = ۹ء ف = ۸۲ء ف 4,۲ 


٭. ]°< (A‏ ار [لمءه] ا ۱٤ء‏ 
لاحظ أن العدد الأول م يحدد العمود والعدد الثاني ن يحدد الصف . 
تمارين )٥(‏ 
(۱) أوجد كلا من القم الحرجة الآتية : 
(ا)ت )ات »ت »ا ت 


)٦ )۰۰‏ 1.,۱[ هم 


۲ 
(ب) × ,]°[ : ۳۹ کی ,:11( < Xx‏ 8ن 


۲ ح) ف ؛ ف ؛ ف ؛ ف‎ (١ 
]۱۸۰۳۰[۰, ۶ ])0 ٢٤٦۷ )۸ ۰۳۶٥ )) ۰٥ 


١ /اه‎ 


(۲) أوجد كلا من الاحتالات الآتية : 


(١)ل‏ ات |> ۲۰۱( 
٤ل‏ (ت > ۰۱ ۲۱۲) 

(ب) ل 0" > ۰۲,۱۹) 
۰ 0 > ۱۹,۳ 

(ح) ل (ف > ۱۰,۷) 
»ل (ف > میم 


۱6۸ 


الفصل السادس 
نظرية العینات 


THEORY OF SAMPLING 


: نظرية العینات‎ )١-١( 


تبحث نظریة العینات فی العلاقات بین ا جتمعات والعینات ا ا حوذة من هذه 
ا جتمعات » وقد حوت من النظریات والتوزيعات والاسالیب ما يمكننا من تقدیر 
أدلة ا جتمعات أو مقارنتہا أو (صدار قرارات أو تنبؤات بشأنبا عن طريق دراسة 
وتحليل عیبات مأخوذة منها مما یدخل تحت موضوع الاستدلال الاحصای . 
STATISTICAL INFERENCE‏ . 

ويقصد بالاستدلال الإحكاني ای إجراء بستخدم نظرية الاحتال في إصدار 
قرارات عن مجتمع أو عدة مجتمعات عن طريق عينات مأخوذة منہا مع تحديد درجة 
الثقة في هذه القرارات . ولعملية الاستدلال الاحصانی مجالان رئيسيان هما مجال تقدير 
بارامترات ا جتمعات ومجال اختبار الفروض الاحصائية ء على أنه من الشروط 
الأساسية في هذه العملية أن تكون العينات عشوائية لأن جميع نظريات الاحتال 
التي تعتمد علیہا مؤسسة على فرض العشوائية . کا أنه كلما كبر حجم العينة كلما 
كان الاستدلال أكثر دقة . 

ومن بين المسائل التي تبرز في الأبحاث التطبيقية وتحتاج إلى عملية الاستدلال 
الإحصالي ما یل : 
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أ ) اختبار صواب أو خطأ فروض مطروحة عن أدلة اجتمعات . 
(ب) تقدیر متوسطات وتبابنات ا جتمعات وغیرها من الأدلة . 
(ج) الکشف عما إذا كانت الفروق الشاهدة في العینات هی فروق راجعة 
إلى الصدفة أو تقلبات العینات أو هى فروق جوهرية تدل على وجود 
اختلااف حقيقي بین ا جتمعات التي أحذت منپا هذه العینات . 
(د) الكشف عن تأثير واحد أو أكثر من العوامل أو المعالجات على متغير ما 
(ه) تقدير درجة ونوع العلاقة أو الارتباط بين المتغيرات وإصدار تنبؤات 
عنها . 
وسوف نتدارس هذه المسائل وغيرها في هذا الفصل وما يليه من فصول » بعد 
تقديم بضعة مفاهم ونظريات تتطلبها الدراسة الواعية لتلك المسائل . 
(75-5) توزيعات العاينة : 


فى نظرية العينات نیز بين ثلاثة أنواع من التوزيعات . 


Population Distribution توزيع اجتمع‎ )۱( 
Sample Distribution توزیع العينة‎ (۲) 
Sampling Distribution توزيع المعاينة‎ (۳ 


ولبيان الفرق بين هذه التوزيعات نفرض أننا نرغب في إيجاد الوسط الحسابي 
لدخل العائلة في مجتمع مدينة مؤلفة من ۲۰۰۰ عائلة . إذا أمكننا معرفة دخول 
جميع عائلات المدينة ووضعنا هذه الدخول في توزيع تكرارى فإن هذا التوزيع 
يسمى بتوزيع ا جتمع للدخول . ونستطيع بالطبع أن نحصل مباشرة على الوسط 
الحسالى الحقيقي ين لدخل العائلة في مجتمع المدينة » أو على أى دليل آخر یخص 
هذا احتمم . 


۱۹۰ 


أما إذا اعترنا عينة من مجتمع هذه الدينة فان التوزیع التکراری لدخول العائلات 
في هذه العينة يسمى بتوزيع العينة . والوسط الحسابي ست هذا التوزيع لا يكون 
عادة مساوياً للوسط الحسابي الحقيقي بم للمجتمع » إلا انا قد نأخذ هذا الوسط 
الحسابي تحت شروط معينة » كتقدير للوسط الحسالي الحقيقي للمجتمع . وبطبيعة 
الحال تختلف الأوساط الحسابية للعينات المأخوذة من نفس ا جتمع حتي ولو كانت 
من نفس الحجم . 

أما إذا فرضنا أننا حصلنا من ا جتمع على هيع العينات التي من نفس الحجم ن 
وأوجدنا الوسط الحسابي لكل من هذه العينات ثم وضعنا هذه الأوساط في توزيع 
تكرارى فان هذا التوزيع يسمى حيئذ بتوزيع المعاينة للوسط الحسابي ( أو 
للأوساط الحسابية ) للعينات ذوات الحجم ن . ويمكننا أن نحسب الوسط الحسابي 
والانحراف المعيارى ومعامل الالتواء ... هذا التوزيع . وبا مٹل يمكن أن نتصور 
توزيع المعاينة للتباين للعينات ذوات الحجم ن أو توزيع المعاينة لای مقياس اخر . 

في هذا المثال يستحيل عملیاً إيجاد توزيع المعاينة للوسط الحسابي بالطريقة 
المذكورة لأن عدد العينات الممكنة هو عدد فلكى نعجز عن الحصول عليه . وفي 
المعتاد نحصل على توزيعات المعاينة بطرق رياضية » إلا أنه لتوضيح مفهوم توزيع 


العاينة نضرب الخال المي لان 
مثال 5١‏ - : 


يتألف مجتمع من ٦‏ أرانب أوزاها بالأوقيات ١١ء‏ ١۱ء‏ ۰۱۵۰۱۲ ۰۱۱ 
145 . 
( أولا ) آوجد توزيع العاينة للوسط الحسابي للعينات ذوات الحجم ۲ ( اعتبر أن 
المعاينة مع الارجاع ) . ۱ 
( انیا ) آحسب الوسط الحسالى والتباین للتوزیع الناتج وقارنهما بالوسط الحسابي 
والتباین للمجتمع . 


١5١ 


ال : 


ر اولا ) با أن العاينة مع الارجاع أى مع رد کل عدد یؤخذ إلى اجتمع قبل 
أخذ عدد آخر فان عدد العينات ذوات الحجم ۲ هوا" × 1 = ۳۲ لأن أى 
عدد من الأعداد الستة يمكن أن يقترن ( في عينة حجمها ۲) بای عدد من الأعداد 
الستة ( بما في ذلك نفسه ) وتكون جميع العينات الممكنة هى : 


(EN) COTY) ۰ )۱٥١١١( ء (۱۲۰۱۱) ء‎ )۱٦۰١۱١( ء‎ )۱۱۰۱١( 
0۵00۱ ء)۱٦۱٦١١٠١( ء‎ )۱٥١١١( ء‎ )۱۲۰۱٦١( ء‎ )۱٦٦١١٦١( 0۱۸ 
OE“) <O) (ONY) ء‎ (NTT) ء )0101۲( ء‎ )۱۱۰۱١( 
010۱0 ۱۵ ء)۱٥١١٠١(‎ 0۲۸۱۵ ء‎ )۱٦٦١١١( ء‎ )۱۱۰۱۱۶( 
CEND ء)٦۱٦٦١١١(‎ «(oN ء‎ )۱۲۰۱٦١( ء‎ )۱٦٦١٦١( ۱۸ 
OE“) COINS) o“ (NONE) « (NTE) ء)۱٦٦١١١(‎ « (118) 


الأوساط الحسابية غذه العينات هى : 


۱۲,۵ ۰.۱۳, 2) ۰ ۱۱,۵ ۰ ۱۳,۵ 2) 
۱ ۰.۹ « ۱۵,۵ ۰. › 1٦ ۰ ۱۳,۵ 
۱۳ +ع 1۲ ۱۳,۵ َء(‎ ۰ ۱۱,۰ 
١٤١١ مہہ ۰۱۳,۵۰ ۰۵ ۰ دہ‎ 2980, 
۱۰ ۹ ۱۵,۵ (٤ › 1٦ ۱۳,۵ 
١ ۰.۵ c(2, «1۳ هع‎ ۰ ۱۲,۵ 


ويمكن تلخیص هذه الأوساط في التوزیع التکراری المبين بالعمودین الأول 
والثانى من الجدول (5 - )١‏ وهذا هو توزيع المعاينة المطلوب . ٠‏ 


نگ 


الجدول (5 - )١‏ 
توزیع العاينة للوسط الحسالى لأوزان ٦‏ أرانب للعینات من الحجم ۲ 


0 
س 
ص 


( ثانیا ) الوسط ا حسابی لتوزیع العاينة = مج = ل 2 كر 
)٦٦×٤٣4٢...+۱۱ ۵×۲ +۱۱×۱( _!‏ 
۳۹ 


أى أن بل 
گے 16 رو 
۳۹ 


۱۳ 


دا 
تباین توزيع المایتة = ل ڑھ نهر عتر" - کے ] 


یہ 


بر 

۱ 
4 ۱ 
۹ 
نت 
6 


۲ 
[(۱۱×۱'+ ۲ ...+ ۱۵ غُگ ] 
۳۹ حہ 


ج- 


۱ 


ا 


الوسط الحسابی للمجتمع ‏ = لي ١1 = 004+15+16+15+15+1١(‏ 


ت7 8 ات ۲ ۲ ہیں لہ ہب 
تباین المجتمع 6" = ل [(۱۱+ 55+...+ ٣‏ حيف] ےید 
بالقارنة نجد ما یل : 
)ا( لاح ۶ ۲ 
أى أن الوسط الحسالى لتوزيع العاينة = الوسط الحسابى للمجتمع . 
رس 


(ب) 10[ -8 


أى أن تباین توزیع العاينة = تباین المجتمع مقسوما على حجم العينة . 

وهاتان النتیجتان هما قاعدتان عامتان بالنسبة لتوزیع العاينة للوسط الحسابى 
ويمكن اما رياضيا» سواء كان المجتمع منتهيا والمعاينة مع الإرجاع أو كان 
لا بائيا . 
ملاحظة : 


الأوساط الحسابية للعينات المأخوذة من مجتمع ما تختلف بطبيعة الحال عن 
بعضها البعض » وحين نأخذ أحد هذه الأوساط 2 لتقدير الوسط الحسالى با 
للمجتمع يكون هناك خطأ فى التقدير قدره 2 - بر ففى هذا المثال لدينا بل 
= ۱6 وإذا قدرنا هذا المتوسط من متوسط العينة الأولى وهو ١١‏ يكون هناك 
خطا قدره ١4-1١١‏ = -۲ وحين نقدره من متوسط العينة الثانية وهو ۱۱,۵ 


155 


یکون هناك خطأ قدره ۲ (ه,۱۱ - 4) = ۲ × - ۲,۵ = -ه ( مع ملاحظة 
أن هناك عینتین متوسط کل منهما ۱۱,۵) وهکذا بالنسبة لأخطاء التقدیر من 
متوسطات العینات الأخرى کا هو مبين بالعمود الثالث من الجدول (" - ۱ 
حيث نلاحظ أيضا أن جموع أخطاء التقدیر هذه یساوی صفرا وهذا هو الذی . 
آدی إل الساواة 9 


A statistic الإحصاءة‎ )١ - ۲ - 5( 


فى الثال السابق كان لدينا ۳٩‏ وسطا حساییا حر سح ند سے 
وسینا التوزيع التكرارى هذه التوسطات بتوزيع المعاينة للوسط الحسالى للعينات 
ذوات الحجم ۲.وحین نسحب عينة ما من جتمع الارانب فاننا لا نعلم مقدما 
التوسط الذی نحصل عليه منہا بل یکون ذلك مترو کا للصدفة . ولذلك ننظر إلى 
هذه التوسطات على أنها قم مشاهدة من متغیر عشوالى سد ونسمی هذا التغیر 
حینگذ بالاحصاءةس- ویکون التوزيع سابق الذکر هو وزیع العاينة هذه 
الاحصاعءة . 

كذلك إذا كانت ع ۰ کا ۰ ... هی تباینات جمیع العینات التی من 
نفس الحجم التی یمکن أن تؤخذ من مجتمع ما فإننا ننظر إليها كقيم متغیر عشوالى 
ع" ويكون توزيع هذه القم هو توزيع العاينة للإحصاءة .ع" . وبامئل لأى 
مقياس [ صانم آخر . 


)ل - ۴ - ۲) الخطأً العیاری Standard Error‏ 


یسمی الانحراف العیاری لتوزیع العاينة لاحصاءة ما بالخطأ العیاری هذه 
الاحصاءة . ففى الخال السابق ال خطاً العیاری للوسط الحسالى أو للاحصاءة س 
هون _= ۷ زد = ۱,۸۳ تقرییا . والأخطاء العيارية تلعب دورا رئیسیا فى نظرية 


العینات ‏ سنتبین بعد . 


۱۵ 


Unbiased Estimate التقدير غير المتحيز‎ )۳ - ۲ - ٩( 


نظرا لأن الوسط الحسابی م للاحصاءة د یساوی الوسط الحسالى 8م 
للمجتمع » نقول إن سح هو مُقَدّر غير متحيز للوسط الحسالى للمجتمع 1001018860 
estimator‏ کا نقول للوسط الحسابی سر لأى عينة عشوائية بانه تقدیر غير 
متحیز لمتوسط امجتمع ؛ وأى فرق لش - م يعتبر کا سبق القول خطأ فى تقدیر 
متوسط ا جتمع من متوسط العینة » ويقاس مدى دقة هذا التقدیر با خطاً المعيارى 
0-5 لتوزيع المعاينة للاحصاءة سد . لاحظ أن هذا الخطاً يتوقف على كل من 
0 نه ويكون هذا ا خطاً صغيرا إذا كانت 0 صغيرة أو كان حجم العينة نہ كبيرا 
ومن ثم كان كبر العينة من العوامل الرئيسية لدقة التقدير . 


وبصفة عامة إذا كنا نقدر أحد بارامترات مجتمع من عينة فإن التقدير يوصف 
بأنه غير متحيز إذا كان متوسط قم هذا التقدير على جميع العينات العشوائية التى 
يمكن أخذها من انجتمع يساوى البارامتر الذى نقدره ؛ ومن الواضح أن هذه الصفة 
مطلوبة فى التقدير . وکا وجدنا أن سه تقدير غير متحيز للبارامتر مر ند أن 
ع = لب عم رس سات ع" تقدير غير متحيز للتباین 0" للمجتمع . 


ل - 


٦(‏ - ۳) المعاينة من مجتمعات معتدلة 
Sampling From Normal Populations‏ 
إن الهدف الرئیسی من دراسة الإحصاء معرفة كيفية الحكم على ا جتمعات 
واصدار قرارات عنہا عن طريق عينات مأخوذة منها » وهذا ما میناہ بعملية 
الاستدلال الاحصانی . ولا كانت هذه العملية تتوقف على معرفتنا بتوزيعات 
الاحتال للاحصاءات التى نستخدمها » وجب علينا أن نحيط بهذه التوزيعات توطئة 
لتحقيق ذلك الهدف . 


۱۹۹ 


ومن آهم توزیعات العاينة تلك التی تکون فیپا العاينة من مجتمعات معتدلة 
وسنقدم فى هذا البند عددا من هذه التوزيعات دون التعرض للبراهين الرياضية . 


(أولا) توزيع العاينة للوسط الحسابى 
Sampling Distribution of the Mean‏ 
العاينة للاحصاءة مد للعينات ذوات الحجم ىہ المأخوذة من هذا ا جتمع يكون 
توزیعا معتدلا وسطه الحسابی مر وانحرافہ العیاری © ( أى الخطأ العیاری ) » 
وبالتای فان الاحصاءة 
کو اھ )۱( 
© / باه 
يكون توزيعها مطابقاً للتوزيع المعتدل المعيارى . راجع الخاصة (ذ) بالبند 
(؛ - )١‏ . والمفروض في هذه الاحصاءة أن تكون کل من ير »© معروفة القيمة . 
کا أن الإحصاءة 
مہ = > )۲( 
ع / له 
یکو توزیعها مطابقاً لتوزيع ت بدرجات حرية عددها ن - ۱ . وتستخدم هذه 
الاحصاءة حینا تکون 0" مجهولة القيمة وهذا ما يحدث في أغلب الحالات » 
ونضطر حيئئذ لاستخدام تباین العينة وهو 


۲ 
ع سے ۱ رعس" - لئ نگ کتقدیر غير متحیزللتباین 0" للمجتمع . 


ره ۱ له 


۱۷ 


( ثانیاً ) توزیع العاينة للفرق بين وسطین حسابيين : 

نفرض أن لدینا مجتمعين معتدلین وسطاهما امحسابیان بل » م وانحرافاهما 
العیاریان 6, » 0, ونفرض أن الاحصاءة سح ترمز إلى الوسط الحسابي لعينة 
عشوائية حجمها ده مأخوذة من ا جتمع الأول وأن الإحصاءة حح ترمز إلى 
الوسط الحسابي لعينة عشوائية حجمها ىہ ماخوذة من اجتمع الثاني . إذا كانت 
هاتان العينتان مستقلتين فإن توزيع المعاينة للإحصاءة (سد -نعح) يكون توزيعاً 


معتدلا وسطه الحسابي چم -) وانحرافه العیاری ۹ + گا وبالتالى 
۱ ۲ 


فإن الاحصاءة 8 


0 0, 
۱ کے ا جه 
له له 


۲ ۱ 


یکون توزیعها مطابقا للتوزیع العتدل العیاری . 
والفروض هنا أن تكون کل من ل » | » 0, ۰ معروفة القيمة . 


1 أن الاحصاءة 


€ ھا ھت 7 


یکون توزیعها مطابقا لتوزیع ت بدرجات حرية عددها نہ + ىہ ٢-‏ 


۱۹۸ 


۲ اااي وھ موب مو اہ ۵ 


له + رہ - ۲ 
۱ ۲ 


سے ۲ یں وو 
5 مد 2 جے) + ج( چ مت 0 


رہ + رہ - ۲ 
۱ ۲ 
وحيث 0 - 0, 
أما إذا كان 0 36 6, فتستخدم الاحصاءة 


۲ ا 7" مار > ) ( 


3112 7 7ھ - 


۲ ۲ ۲ 
او ها توزیع ات بدرجات عر E e‏ 3 
ای بر 


صه 


۷ 2 ۲ نہیں 
[(گد) + سس - 0+ 4( + وم - 0] 
سس بت 


ملاحظة : 


في المعاينة من أى مجتمع ( لیس معتدلا بالضرورة ) نستطيع ریاضیاً إثبات ما 
بل اعهادا على النظرية الشهيرة السماه بنظرية النہایة ا مرکزیة غنسنا اتاد 
theorem‏ . 

( أ ) يقترب توزيع الإحصاءة ص العرفة في (۱) من التوزیع العتدل العیاری 
حين يقترب حجم العينة من اللانهاية . 


۱۹۹ 


(ب) يقترب توزیع الا حصاءة مب المعرفة في (۳) من التوزيع العتدل 
العیاری حين تقترب كل من نم › ىہ من اللانهاية . ۱ 
إن العني التطبيقي فاترن النظریتین أنه عند العاينة من جتمع غير معتدل وبشرط 
أن تکون العینات کبيرة الحجم ( آکبر من ۳۰) يجوز عملياً اعتبار أن توزیع کل 
من صہ , صہ هو بالتقریب توزیع معتدل معیاری » و کلما كبر حجم العینات 
كلما قل الخطاً الناشیء عن هذا التقریب . 
( ثالناً ) توزيع العاينة حارج قسمة تباینین : 
إذا كانت الاحصاعتان ع" ٤‏ ترمزان إلى تبايني عینتین عشوائيتين مستقلتین 
ماأخوذتین من جتمعين معتدلين هما نفس التباین ۱0 سے (O‏ فان الا حصاءءة 
00 
مہ اح هست )1( 
0۵ 
يكون توزيعها مطابقا لتوزيع ف بدرجتي حرية دم - ۰۱ ده, - ۱ حیث 
لم »د .هما حجما العینتین : ویلاحظ أنه إذا كانت ع" ۰ ۔', قيمتين ما ۔حوذتین 
فان النسبة م]",/ م]", تكون قريبة من الواحد لان كلا من م)", » ع تقدیر 
لنفس التباین 0. 


: المعاينة من توزيع ذى الحدين‎ )٤ - 5١ 
SAMPLING FROM ۸ BINOMIAL DISTRIBUTION 
اعتبر مجتمعا مقسما إلى قسمين منفصلين من حيث وقوع أو عدم وقوع حدث‎ 
معين أ . افرض أن احتّال وقوع هذا الحدث في أى تجربة واحدة هو مقدار ثابت‎ 
ح . حسب البند (۳ - ۳) وتحت الشروط‎ - ١ = ح واحتال عدم وقوعه ك‎ 


۱۷ 


المذكورة یکون توزیع عدد مرات وقوع الحدث في ده من التجارب هو توزیع 
ذى الحدين دلیلاه به » ح.و سطه الحسابى ىہ ح وانحرافه العیاری ۷ى ح ك ویکون 
التکر ار النسبي لوقوع هذا الحدث هو خارج قسمة عدد مرات وقوع احدث 
على العدد ىہ وعلى ذلك فان متوسط هذه النسبة یساوی : 

۷ں ع ك _ (ع ۵ 


كه ٦‏ 
- = ح وانحرافها العیاری 


له ره ۱ ںہ 

وإذا أخذنا من هذا اجتمع جميع العينات ذوات الحجم ده وحسبنا في كل منہا 
القيمة س لعدد مرات وقوع ذلك الحدث ثم حسبنا نسبة هذا العدد وهو 
ر = ع فإننا نحصل على توزيع المعاينة هذه النسبة . 

وقد رأينا فى البند ٤(‏ - 5) أنه إذا كانت ىہ كبيرة و م تکن أى من ح أو 

(أ) توزيع الاحتال لعدد مرات وقوع ا لحدث في العينات ذوات الحجم ده 
يقترب من توزيع معتدل وسطه الحسابي به ح ء واتحرافه العیاری ۷ به ح ك 
وبالتالى فإن توزيع الإحصاءة 


سہ بت رہ جم 
مہ کې )۷( 


۷ 3 
0-7 
یقترب من التوزيع العتدل العیاری مع (۰۰ ۱) . 
(ب) وبالثل فان توزیع الاحصاءة : 
ص - حع 


صم = رس مس (A)‏ 
جح كه 


نہ 
یقترب من التوزیع العتدل العیاری ۔ 


١۷۱ 


TESTS OF HYPOTHESES : اختبارات الفروض‎ )۵ - ٦( 

الفرض الاحصای : هو جملة أو مقولة نذكرها عن مجتمع أو عدة مجتمعات 
بہدف اختبار صواب أو خطأ هذه الجملة » ولعرفة هذا الصواب أو هذا الخطا 
نستعين بما يسمى باختبارات الفروض وهى اختبارات تبني على إحصاءات تكون 
توزيعاتها معروفة لنا مثل تلك التي وردت في البندين ٦(‏ - ۲) و( < 4) 
السابقين . 

واختبار الفرض هو بكل بساطة قاعدة تؤدى إلى اتخاذ قرار برفض أو قبول 
الفرض فور حصولنا على قم مشاهدة في عينة عشوائية . وفي العتاد نضع فرضاً 
نرمز له بالرمز ف . نسميه بالفرض الصفرى أو بفرض العدم null hypothesis‏ 
نصوغه بحيث يعبر عن انعدام الفرق بین شيئين » مثلاغل, = بل (أى بلا = ۰ ) 
أو ۳ سأ رای مر - )٠ = ١‏ أو لا توجد علاقة بيسن متغيرين . وی فرض يراد 
اختباره ضد الفرض الصفری يسمى بالفرض الاخر أو بالفرض البديل 
alternative hypothe‏ ويرمز له بالرمز ف وقد یأغذ هذا الفرض الشكل . 
سل و اس أو یں > سن آر سن < عر . 

ولاختبار الفرض الصفری ف ضد الفرض الآخر ف نبدأ باختيار إحصاءة 
تناسب الفرض ا ختبر بشرط أن يكون توزيع العاينة هذه الإحصاءة معلوماً لنا ثم 
نحدد في هذا التوزيع منطقة م يكون احتال وقوع القم المشاهدة شذه الاحصاءة 
فیہا هو احتال صغير 0۷ مثلا ۰,۰۵ » ۰,۰۱ ۰ ۰۰,۰۰۱ ۰۰۰ وتسمى هذه 
المنطقة بالنطقة الحرجة أو بمنطقة الرفض critical region or region of rejection‏ أما 
الاحال ۵۷ فیسمی بمستوى الدلالة للاختبار عمصههزکنمونه ۶ہ 101 و تا حذ القاعدة 
التي یعطیها الاختبار الصورة الاتية : 

« إذا وقعت قيمة مشاهدة لهذه الاحصاءة ء محسوبة على أساس صحة الفرض 
الصفری ف ؛ داخل ا نطقة الحرجة نرفض ف عند مستوی الدلالة له والا 
نقبل ف ). 


۱۷۲ 


وذلك على أساس أن احقال وقوع القيمة الشاهدة داخل النطقة احرجة هو 
احتال ضكيل یجعلنا نشك في صحة الفرض الصفری . ونظراً لأن القم الشاهدة 
يمكن أن تقع في ای جزء من التوزیع فإن هذه القاعدة تعنی آننا نغامر برفنض 
الفرض الصفری ( عند الستوی 0۷ ) مع علمنا بأننا قد نکون خطمین في رفضنا 
هذا ء وان كان احتال هذا اخطاً هو احتال صغير لا يزيد عن © . أما إذا وقعت 
القيمة المشاهدة في المنطقة المكملة للمنطقة الحرجة » وتسمى بمنطقة القبول » فلا 
یسعنا إلا قبول الفرض ف على أساس أن احقال وقوع القيمة المشاهدة فيها هو 
احهال كبير ١‏ - 00 . 

وجدير بالملاحظة أنه بينا يمكننا الاختبار من هدم الفرض الصفرى إلا أنه 
لا يستطيع أن يثبت صحته وكل ما يستطيع أن يفعله لصالح هذا الفرض هو أن 
يبون عدم وجود ما يتعارض معه من واقع العينة المستخدمة » وحين نقول إننا نقبل 
ف لا نعنى أننا أثبتنا صحته وإنما نعنى أن ما لدينا من بيانات لا تعطى دليلا 
كافيا يدعو إلى رفضه » وحين نقول إننا نرفض ف فإننا لا نعنى آننا أثبتنا زيفه 
ونما نعنى أن ما لدينا من بيانات لا تدعم صحته بل تشير إلى صحة الفرض الآخر 
فص . 

واختبار الفرض ف عن مجتمع ضد فرض آخر ف يستلزم بطبيعة الخال 
الحصول على عينة عشوائية من هذا اجتمع » ویفضل اختیار قيمة :0 حتي قبل 
اختيار العينة . ویتوقف تحدیدنا لقيمة 0# على طبيعة المشكلة التي نتناوضا ودرجة 
الغامرة التي نقبلها لتحمل مسولية الخطأ احتمل . وبصفة عامة يمكن تلخیص 
خطوات إجراء اختبار الفروض فیما یل : 
(أولا) نحدد الفرض الصفری ف والفرض الاخر ف من واقع المشكلة 

التي نتناوها . 
( ثانياً »6 نحدد الاحصاءة التى تناسب الفرض اختبر ونحدد المنطقة الحرجة م 
فى توزيع هذه الإحصاءة بناء على مستوى الدلالة 0 السابق اختياره . 


۱۷۳ 


ر الئاه نحسب قيمة الاحصاءة من واقع البیانات الشاهدة في عينة عشوائية 
ل الفرض الصفری صحیح . 

( رابعاً ) الاستنتاج : نتخذ قراراً برفض أو قبول الفرض الصفری ف. عند 
مستوی a‏ القيمة ا حسوبة للإحصاءة داخل أو 
خارج المنطقة الحرجة . 


ویجدر الاشارة هنا إلى أن اختبارات الفروض ما هی إلا وسيلة حسابیة تستخدم 
البيانات التی حصلنا عليها من العینات لالقاء الضوء عل صحة أو خطاً الفرض 
الصفری ؛ وينبغى للباحث عند إصدار قراره أن يضيف إلى نتيجة الامجتبار جميع 
ما لديه من معلومات وخبرات وأبحاث سابقة عن موضوع الدراسة . 

کا يجدر الاشارة إلى أن حجم العينة يلعب دورا هاما فى عملية الاستدلال 
الاحصائی . وحين تكون العينة صغيرة فان اختبار الدلالة لا يؤدى إلى رفض 
الفرض الصفرى إلا إذا كان هذا الفرض خاطتا بدرجة كبيرة » وبالعكس حين 
تكون العينة كبيرة فإن ای انحراف صغير عن الفرض الصفرى يسهل اكتشافه 
کانحراف ذى دلالة . وبصفة عامة يفضل أن يكون حجم العينة كبيرا بدرجة كافية 
منعا للوقوع فيما يسمى بالخطا من النوع الثانی ء وهذا ما سوف نتناوله فى الفصل 
السابع . 

في البنود ٦(‏ -5) ء (5 - ۷) (5 - ۸) الآتية نتناول ثلائة من أشهر 
اختبارات الفروض تعرف باختبار ت واختبار 7" ( کا) واختبار ف . 


THE t-TEST : اختبار ت‎ )5- ٦( 


هناك عدة إحصاءات تطابق توزيعاتها توزيع ت السابق دراسته . وإذا بني 
اختبار فروض على أى من هذه الا حصاءات قيل إنه اختبار ت . والصورة العامة 
هذه الا حصاءات ھی : 


۱۷ 


ى _ القيمة الشاهدة للاحصاءة - الوسط ا لحسابی للاحصاءة 
اه دم 
۱ تقدير للخطا المعيارى للاحصاءة 
بشرط أن یکون للاحصاءة توزیع معتدل وأن تکون القيمة الشاهدة هی تقدیر 
غير متحيز لمتوسط الاحصاءة : 


(5-5- )۷ اختبار فرض عن الوسط الحسالي مجتمع معتدل : 
مئال 5١‏ - ۲):: 1 

تقضي التعليمات الحكومية بأن تكون الجرعة القياسية من مستحضر بيولوجى 
۰ وحدة نشاط في السنتيمتر الکعب . اختيرت عينة عشوائية حجمها ۱۰ 
من إنتاج شركة ما ووجد أن متوسطها ٦۹۲,٥‏ وحدة نشاط في السنتيمتر المكعب 
بانحراف معيارى ۱۱,۲ وحدة . هل نستطيع القول بان إنتاج هذه الشركة يتمشي 
مع التعليمات الحكومية ؟ 


الحل : 

نريد أن نختبر ما ذا كان الوسط الحسالي بم جتمع المستحضر الذى تنتجه 
الشركة يساوى الجرعة القياسية التي حددنها التعليمات الحكومية وهی ٠٠٦‏ وحدة 
نشاط / ”". نتبع الخطوات الأربع المشار إليها فى البند السابق . 
(۱) الفرض الصفرى ف : بير = 1۰۰ 

الفرض الآخر ف : | + 1۰۰ 

< 0 = می 

(۲) لنبتدى إلى الاحصاية التاسبة نذکر أننا نريد اختبار فرض عن قيمة الوسط 
الحسابي م للمجتمع عن طريق قيمة الوسط الحسابي سه لعينة ونتوقع أنه إذا كان 
هذا الفرض صحيحاً فان >“ تكون قريبة من هم ء أى أننا نريد اختبار ما ذا كان 
الفرق بين مم ء ست هو فرق صغير نعزوه إلى الصدفة أو فرق جوهرى ( ذو دلا 


Vo 


یدعونا إلى عدم الثقة في القيمة الفروضة للدلیل مم . ( هذا على أساس أن العينة 
هی عينة عشوائية مثلة للمجتمع تمثیلا جيداً وبالتالى فإن وسطها الحسابي ست هو 
عدد نثق فيه ) . هذا التحليل يشير مباشرة إلى أن أنسب إحصاءة لقياس صغر 
أو كبر هذا الفرق هی الإحصاءة (۲) وهی : 
بر كار 
VIE‏ 
التي نعلم أن توزيعها يطابق توزيع ت بدرجات حرية عددها ™ < ره - »١‏ 
مع ملاحظة أن هذه الاحصاءة تنعدم عندما تتساوى قيمتي م » سه وتكبر قيمتها 
المطلقة كلما كبر الفرق بینہما . 
المنطقة الحرجة » = إت :ات | > ت 


1 


]۱ - uo 
۴ کے‎ ۶ 
ی‎ 
°) 2f 


LENE = ° "۲۴‏ 
الشكل (5 -۲) 
وهی تتالف من جزعین واقعين أسفل جانبي منحني ت واحتال كل منهما 4# 
وبالتال فان احتّال وقوع قيمة الا حصاءءة في هذه المنطقة هو احعال صغیر ل ۰ 
(۳) نحسب قيمة هذه الاحصاءة من بیانات العينة وعلی أساس صحة الفرض 
الصفری . ولذا رمزنا لمذہ القيمة بالرمز ت , نجد أن : 
ہ۵٥‏ = 1.۰ 


۱۰۷ ۲ 


۹ - ١ - ١٠ = 7y حيث‎ ٣,۱٣ = 


۱۷۹ 


فاذا كنا قد اخترنا بم = ۰,۰۵ نجد من جدول ت أن القيمة الحرجة التی تحدد 
منطقة الرفض ھی : AE‏ ا ۱ 
)٤(‏ الاستنتاج : ما أن ت + = ۲,۱۲ لا تقع في النطقة ا حرجة لا يكون لدينا 
دليل ضد الفرض الصفرى عند مستوى الدلالة ٠,۰٥‏ أى أننا نقبل الفرض أن 
م = ۰۰۰ ونقرر بان إنتاج الشركة يتمشى مع التعليمات الحكومية . 
الاختبار ذو الجانب الواحد وذو الجانبين : 

في المثال السابق اختبرنا الفرض الصفرى ف : بم = ۱۰۰ ضد الفرض 
ف :مم ٭ ۰۰۰ وعلى ذلك كان لنا أن نرفض ف في حالتين هما : أن تكون لم 
< ۰.۰ أو تكون يم > ۰۰۰ ولذلك شملت النطقة ا حرجة كلا جانبي توزيع 
ت . ونقول حيتكئذ إن الاختبار ذو جانبين أو إنه اختبار غير اتجاهى . 


ولكن إذا كانت زيادة وحدات النشاط في المستحضر البيولوجى عن المستوى 
القياسي لا ينتج عنہا ضرر بينا النقصان عنه يفقد المستحضر فعاليته فان اهتامنا 
يكون منصباً على ما إذا کان متوسط الگچجڈ أصغر صغراً ذا دلالة من المستوى 
القياسي . في هذه الحالة يكون الطلوب اختبار الفرض الصفرى ف : بل = 
۰ ضد الفرض ف : ير < ۰۰۰ وتكون المنطقة الحرجة فى جانب واحد 
فقط من التوزيع هو الجانب الأيسر ؛ أى أن المنطقة الحرجة تكون في هذه الحالة 
على الصورة » 

سح [ت : ت < - ترس ] 

ج نله القبرل »| 
۰ 


LAY 


الشکل (۲-۰) 


۱۷۷ 


ونقول حینشذ إن الاختبار ذو جانب واحد أو إنه احتبار اتجاهى . فإذا کان مستوی 
بینہا وبين المنحنى .,٠١‏ يمكن إيجادها من جدول ت باستخدام الاحتمال 
بن[ < ۲ 0 < ۰,۱۰ . 


من الجدول نجد أن ت ,ری = ۱,۸۳۳ 


إذن القيمة التي تحد النطقة ا حرجة من المين هی - ۰۱,۸۳۳ 
با أن -۲,۱۲ < -۱,۸۳۳ فان القيمة المشاهدة -۲,۱۲ تقع في المنطقة الحرجة 
وبالتالى نرفض الفرض الصفرى ف عند مستوى الدلالة ٠,۰۰‏ لصالح الفرض 
الآخر ونقرر أن متوسط إنتاج الشركة يقل عن المستوى الذى تحدده التعليمات 
الحكومية . 

ولا نعجب من اختلاف هذه النتيجة عن النتيجة السابقة لأن كلا منهما يجيب 
على سؤال مختلف هو السوّال الذى تتطلب المشكلة الاجابة عنه . 


وبالمثل يمكن أن يكون اهتامنا منصباً على الجانب الأيمن فقط من التوزيع حيث 
تكون المنطقة الحرجة على الصورة © = إت : ت> ت, بر . وف تناول أى 
مشكلة علينا أن نفكر جیداً قبل أن نحدد ما إذا كانت تتطلب اختباراً ذا جانب 
واحد أو ذا جانبين تحسباً من الوقوع في خطأ في عملية الاستدلال . وهذا التحديد 
ينبغى أن يتقرر عند تصمم التجربة وقبل جمع البيانات وبحسب التساؤل الذی 
تطرحه المشكلة . فمثلا إذا كنا نقارن أداء مجموعة من الطلاب بمستوى معروف 
فان اهتامنا ينصب على معرفة ما إذا كانت المجموعة أحسين أو أسوأ من هذا المستوى ؛ 
وهنا يجب أن يكون الاختبار ذا جانبين . أما إذا كنا نقارن نوعا جديدا من الدواء 
بنوع تقليدى فإن اهتامنا يكون منصبا على معرفة ما إذا كان الدواء الجديد أفضل 
من التقليدى وهنا يجب أن يكون الاختبار ذا جانب واحد . 


۱۷۸ 


: )١( ملاحظة‎ 

بتطلب استخدام اختبار ت بهذه الصورة تحقق الشرطین الآتيين : 
(أ) أن تکون العينة عشوائية بسيطة . 
(ب) آن يكون اٹجتمع معتدلا ( أو يمكن اعتباره معتدلا ) ٠‏ 


(5 ۲ - ۲) فترات الثقة للوسط الحسابي جتمع معتدل : 
CONFIDENCE INTERVALS‏ 


إذا كان الوسط الحسابي 8مم مجتمع ما مجهولا » يمكن تقديره بواسطة الوسط 
الحسالي سه لعينة عشوائية ذات حجم مناسب ماخوذة من هذا ا جتمع » ومثل 
هذا التقدير يسمى بالتقدیر بنقطة مهزاههنهه :نهم » ولکن نظ لأن متو سطات 
العينات المأخوذة من نفس المجتمع تختلف من عينة إلى أخرى حتي ولو كانت 
العينات من نفس الحجم فإن هذا التقدير يشوبه بعض الصعوبات خاصة في تحدید 
مدى الثقة التي نضعها فيه . 

ولذلك يفضل في كثير من الأحيان تقدیر الوسط الحسابي وغيره من أدلة انجتمع 
عن طريق ما يسمى بالتقدير بفترة مناه ذاه لدسنهز حيث تحدد فترة يقع فیہا 
الدليل اجهول بدرجة ثقة معينة . 


ووسطها الحسابي س وانحرافها المعيارى ع فان الفترة : 


یں ۹ 0 


۱۷۹ 


تسمی بفترة ثقة بدرجة (۱ - /0) لتوسط المجتمع م . وهذه العبارة لا تعني أن 
احتال وقوع م في هذه الفترة هو ١(‏ - بم) لان بم عدد ثابت لا توزیع له ولا 
تفسر هذه العبارة کا یل : 

« إذا سحبنا جميع العینات التي من نفس الحجم وأوجدنا فترة الثقة بدرجة 
(۱ - ») لكل منہا فان (۱ - 00) من هذه الفترات تشمل البارامتر مإ » » وهذا 
ما يمكن إثباته رياضياً . 

ویسمی العددان سه ج 02 تت اللذان يحدان فترة الثقة بحدی الثقة 

الہ 


0[ - ۱] 
له 


بدرجة ١(‏ -00) أما العدد 5 فهو تقدیر للخطاً العیاری للاحصاءة سح 


کا تسمى © بمعامل الثقة . 
مثال ٣ - 5١‏ : 


أوجد فترة ثقة بدرجة ٩۵‏ للوسط الحسابي بم مجتمع الستحضر البيولوجى 
المذكور في المثال ٦(‏ - ؟) من واقع البيانات المعطاة في هذا الخال . 


لدينا نہ كا.ريت = و,۵9۹۲ع = ۱۱,۲ 0-۱ = ۰,۹۵ وما 


وی دہ 
2 
کا - ۲,۲۹۲ 4 سد اه الل = عورم 
,]%1[ ہاں- ۹ 


بالتعويض في )٠١(‏ نجد أن : 
الحد الأدني للفترة = ٠۸٤٦٤۹ ۲,۲۱۲ × ۳,٠٥٤٥ - ١۹٥,۰‏ 


۱۸۰ 


الحد الأعلى للفترة  ۲,۲٣۲ × ٣,٥٤٥ + ١۹٢,٥‏ = اهر .> 
إذن الفترة (84,55ه ۰ )500,5١‏ هی فترة ثقة بدرجة ۹٥‏ لتوسط ا جتمع . 


ملاحظة (۲) : 


في المثال ٦(‏ - ۲) قبلنا الفرض أن مإ = ۰۰۰ ضد الفرض مم 7 ۰۰۰ عند 
مستوی الدلالة ۰,۰ ونلاحظ أن العدد ۲۰۰ يقع في فترة الثقة التي أوجدناها 
في المثال (" - ۳) » والواقع أن أى عدد نفرضه عن متوسط الجتمع م يكون مقبولا 
عند الستوی ٠,۰۰‏ طالا كان واقعا في هذه الفترة . تحقق من ذلك باختیار بعض 
القم الناسبة واختبارها کا بالبند (5 - .)١ - ٦‏ 


٦ - 5(‏ - ۳) مقارنة متوسطی مجتمعین معتدلین : 


ر أو اختبار دلالة الفرق بين متوسطی عينتين مستقلتین مأخوذتين من مجتمعين 


: )٤ - 5( مثال‎ 


ذات الزھور ا حمراء من النوع Suttons Eclipse‏ بالوسط الحسابي للنباتات ذات 
الزهور البيضاء من النو اع Suttons Internediate White‏ و قد نتجت البيانات الاتية 
من عینتین عشوائیتین مستقلتین . 

ذات الزهور اخمراء : به = ۳ , 


دات ال هو ر البیصاء : نه = ۲۱ : 


۳۲,۳۵۹ ح‎ 2 ٦ 


1] ٩۱ 


٦٦,۹۳ = ۴۶ ۱۹۵۰ = 


احتبر ما إذا كال الفرق انشاهد بین متوسصی العينتين یرجم إلى تقلبات العینات 


۱ ۱ و ۵ ہن اہ : ۲ ۱ 0 ف انيت ت 
5 5 ۽ جوت قرف حمیمی بے املو صقاون 4 1 بل یمرن الندين سیب 


ہے ۶ 


مہم العيتال , اله ص اعتداسه امجتمعزل ١‏ ساه ی تبأيهما ۽ حد 0۷ = ۵ ۰ ,ه 


۱۸۱ 


ا حل : 


الفرض الصفری ف : لم = مم( لا يوجد فرق بين متوسطى ا جتمعین ) 
الفرض الآخر ف :مس + ل ( اختبار ذو جانبين ) 
الا حصاءءة الناسبة هنا هی الاحصاءءة )€3 وهی : 


التي نعلم أن توزیعها یطابق توزیع ت بدرجات حرية عددها لقع نہ + به -۲ 


ف 7 2 5 (پصس - )١‏ بے رد-6۱ ۲ 


المنطقة احرجة ۲ < [ت :ات |> سیر بر با 


۲۹۲۱۹۳۲ +۶٣ ,۳٥×٣٢ _ 72 


۱۹۸٦,٢٠۳٣ =‏ 
٦‏ 
۱۹۸٦,٢٢٣٢ =‏ 
.اع = 604 
کس ا ری اہ تہ در EN‏ وين ا 
۱ 
56 ۵۳ اا ٢,۹‏ حيث ۲۲-۲۱۳ 

١١م6‎ 


۵ ا لين 


۱۸۲ 


ھا أن سو وی فان القيمة ت - = -۲,۹۳ تقع في النطقة الحرجة 
مستوى الدلالة ۰,۰۵ ونقرر أن العينتين مأخوذتان من متمعین مختلفين في 


ملاحظة (”7) 
يتطلب استخدام اختبار ت بهذه الصورة تحقق الشروط الاتية : 
(أ) أن تكون كل من العينتين عشوائية بسيطة . 
(ب) أن تكون كل من العينتين مأخوذة من مجتمع معتدل . 
(ج) أن تكون العینتان مستقلتين . 
(د) أن يكون تباينا المجتمعين متساويان . 
إذا لم تكن العينتان مستقلتين فان اختبار ت للمقارنة بین متوسطى ا جتمعین 
يأخذ الصورة التي سترد في البند (م - ۷ - )١‏ القادم . 
فترات الثقة للفرق بين متوسطى مجتمعين معتدلين : 
يمكن إثبات أنه تحت الشروط المذكورة ء يصلح العددان : 
ےس سے خ.۳.ت 


(١۱١) 


(rs + 0 


کحدین لفترة ثقة بدرجة (۱ - 0) للفرق (لل - ,) بین متوسطی ا جتمعین؛ 


۱۸۳ 


ففي الثال ٦(‏ - 4) نجد أن : 
الحد الأدني لفترة الثقة = (۱۹,۵ - 0۳4,۷۹ - ۱۱,۸۵۵ × ۶٢‏ ۱۱,۰۳ 
الحد الأعلى لفترة الثقة = (ه,59١‏ - 0۳۵,۷۰ + ۲۱۱,۸۵۵ > ره 
أى أننا يمكن أن نأخذ الفترة (۰۱۱,۰۳ ©58,4) كفترة ثقة بدرجة ۹۰ء للفرق 
بین متوسطى ا جتمعین . 


تمارين (5 - ۱) 

في المسائل الآتية اعتبر أن ا جتمعات معتدلة وأن العينات عشوائية ومستقلة وأن 
مستوى الدلالة بن = ه.,. ما لم يذكر غير ذلك . 

: وزنت ۱۹ عذراء جرادة فكانت_الأوزان کا يل بالجرامات‎ )١( 

Vs oyo A "كرد‎ AY ۱,۲۲ ١,۰١ ١,۱۸ .,۹۰۰ ۷ 
کی‎ AA ۱,۱۲ oy ره ۷رد‎ ۰,۳۵ 4 ۷ 

( أ ) اختبر الفرض أن الوسط الحسابي للوزن في مجتمع هذه الحشرة هو 
۸ = ۱ ضد کل من الفرضین الآتيين )١(‏ ير ۰۱ 0 بر < ١‏ 

(ب) أوجد فترة ثقة بدرجة 4۵ للدلیل بل . 

(۲) باستخدام عينة حجمها ده = ۱۵ ووسطها الحسالي ست = ۸٥۳‏ وتبایہا 
ع" = ۱۳ اختبر الفرض أن متوسط ا جتمع ا = ۸۰ وأوجد فترة ثقة بدرجة 
۹ هذا اتو سط . 

(۳) في عينة عشوائية من ۲۰ شخصا يعالجون من مرض معين وجد أن عدد 
الكرات الدموية اأبرضماء “قدرة بالالافى کالاتی ۰ 1 جد فترة ثقة بل ج4 تة 
لمتو..ط عدد الكرات البيضاء في مجتمع هؤلاء المرصي . 

VE ۸‏ رو چو کک E‏ وت يفا مي NE‏ 
٥ "۰۰ی٦ ۱۲ Ye‏ 0 


)٤(‏ في بحث بات بزلااهناه: إحدى طرق القیاس في تجارب التبرید وجدت 
القم الاتية لدرجات الحرارة في عينتين أ ب : 

ا بج مر ضر وی ee‏ مر وو رہ 

لے مق لے می اکا رکوہ eT OAS‏ 


هل الفرق بين متوسطی العینتین ذو دلالة عند الستوی ٠,٠٠١‏ ؟ 
( لتسهيل حساب التباين اطرح EE‏ من جميع الأعداد ) . 


)٥(‏ أخذت عينتان متكافقتان من الأبقار ووضعتا تحت نفس الظروف فيما عدا 
أنهما أعطيتا نوعين مختلفين من الغذاء ء فكانت الزيادة في الأوزان بالأرطال بعد 
شهرين کا يل : 
العينة الأولى : ۳۳ 550 ۲١‏ 4۳ اي هه 4ه 
العينة الثانية : ۵۳ ۵۳ ۳۷ ۷۳ ۰۸ 5١‏ ۳۸ 


(أ) هل یکن القول بان نوعی الغذاء لا بختلفان في متوسط الزيادة في وزن 
الأبقار ۶ 


)٦(‏ طرح فرض بان متوسط عدد الزهور الشعاعية 0:5 رهم في زهرة ما 
هو لړ = ۰۵۰ گذت عة حجمها ۱ من هذه الزهرة فوجد آن متوسط عدد 
الزهور الشعاعية 4,۳۳ باحراف معیاری 8,۱۲۷ 

1۱ اختبر الفرض أن م = مه 

(ب) 'ختبر الفرض أن م < ۲۰ 

١ج‏ آو جا فترة 2 بدرجة ت7۹ لادایل 7 


۰ 5 5-56 5 ره ,+ 
ر د) اوج فترغ ثقة بدرجة ۸٩٩‏ داي دز 


۱۸۵ 


٩ - 5‏ - 4) اختبار استقلال الأحداث النادرة : 


نعلم أنه في توزیع بواسون یتساوی التباین والوسط الحسابي أى أن النسبة بینیما 
تساوى الواحد الصحيح - راجع الخاصة )٩(‏ من البند 5 - 5). وفي تناو لنا 
للأحداث النادرة في البندین (۳ - ٤ - ۳( » )۲ - ٤‏ - ") علمنا أن الأحداث 
النادرة تتوزع بواسونيا بشرط أن تقع مستقلة عن بعضها بمعني أن يكون وقوع 
هذه الأحداث غير متأثر إلا بالعوامل العشوائية وحدها . وفي كثير من التطبيقات 
يكون من ا مرغوب فيه الكشف عن هذه الاستقلالية ثم بحث ما قد يوجد من 
أنماط نتيجة لعدم توفر هذه الخاصة - راجع البند (۳ - ٤‏ - ۳) . ولتحقيق هذا 
الغرض نحصل على عينة عشوائية من تلك الاحداث وليكن حجمها به ووسطها 
الحسابي ت وتباينها "٤‏ ونضع الفرض الصفری أن هذه الأحداث تقع عشوائياً 
مستقلة عن بعضها وبالتالى تتوزع بواسونيا وتكون النسبة بين التباين والوسط 
الحسابي في اجتمع هی ح = ١‏ فإذا كان هذا الفرض صحيحاً فإن النسبة 
حر <ع۲ / س المشاهدة في العينة ينبغى أن تكون قريبة من الواحد الصحيح › أما 
إذا كان هذا الفرض خاطباً فان الفرق بين هذه النسبة والواحد يكون فرق ذا 
دلالة . 


ولاختبار صحة الفرض ح = ١‏ نستخدم الاحصاءة 
ع 
2 
ے۲۶ 459 
۲ 
له = ۱ 


١ ۳ 


التي يمكن إثبات أن توزیعها یطابق توزيع ت بدرجات حرية عددها ىہ - ۱ . 
ويجمل بنا أن نستخدم اختباراً ذا جانب واحد لأن الطلوب هنا معرفة ما إذا كانت 


كما 


أغاط . 


مثال (5 - 6 : 
اعتبر عينة عشوائية حجمها 4۰۰ من الأحداث النادرة . اختبر عشوائية 
( استقلال ) هذه الأحداث عند مستوی الدلالة ه.,. في کل من الحالتين ٠‏ 
الاتیتین : 
(أ) إذا كان الوسط الحسابي للعينة ۱,۸ والتباين ۱,۹1۵ . 
" (ب) إذا كان الوسط الحسابي للعينة ۳,۳ والتباين ۲,۱۵ . 


الحل : 
راع دعس = 1 = ہو 
۱,۸ 
الفرض الصفری ف : ج = ۱ 
الفرض الاخر ف : 2 > ۱ 


من (۱۲) نجد أن : 
ا 


ت = ۱,۲۹۲ 
١۷ر‏ 


كه 
۳۹۹ 


من الجدول (۷) نجد آن ت 


۱,۱۵ 2 ۰ 


با أن ١,545 < ١,۲۹٦‏ لایکون لدینا دلیل ضد الفرض الصفری ح= ۱ 
ولا يسعنا إلا قبوله . وهذا يعني أن الأحداث تتوزع بواسونیاً وبالتالى تقع 
عشوائياً مستقلة عن بعضها البعض . 


۱۸۷ 


کی ٠ع‏ < ۱ 
د مولع ره 
وه 


ما أن -4,۹۰۱ < -4۵ر۱ نرفض الفرض الصفری عند المستوى ٠,٠٠‏ 
ونستنتج أن الأحداث لا تتوزع بواسونیاً وبالتالی لا تقع مستقلة عن بعضها 
البعض ‏ وآغلب الظن یکون هناك نمط من نوع التنافر . 


THE CHI—SQUARE TEST اختبار عد"‎ )۷ - ٩( 


في كثير من الأبحاث نتناول مجتمعا صتفت عناصره بحسب خاصة أو صفة ما 
إلى م من الأقسام النفصلة ۱ . أ > ۰۰۰ أم ویکون الطلوب اختبار ما إذا 
كان هذا ا جتمع له نموذج معين من حيث هذه ال خاصة ء أى یکون الطلوب اختبار 
الفرض أن التکرارات النسبية في هذه الأقسام ( في المجتمع ) لها مقادير معينة 
ح, » ح, ... ح, على الترتیب 

إذا كان هذا الفرض صحيحاً فإننا لو سحبنا عشوائياً من ا جتمع عنصراً واحداً 
لكان احتال انقاء هذا العنصر إلى القسم أ هو ح , . واحتال انتائه إلى القسم 
| هو ح , .۰.۰ واحتال انتائه إلى اقسم 1 هو ح , ا وإذا سحبنا عينة 
عشوائية حجمها نه فإننا نتوقع أن یکول نہ ح , من عناصرها منتمیاً إل القسم 
له دح فاقيا إل الم یں لماح چاو ا 
نفرض آننا قمنا فعلا بسحب عينة عشوائية حجدها ده ووجدنا أن عدد آلعناه ر 
التي انتمت إلى الأقسام ع 4 جع اه على النرتيبا كك ند 


.سح Al. Ae‏ هام الاعداد نسمى بالتكم 1 ات أا اڈ کا 091 


وم a‏ ا 1 ار 0 : و REE‏ هر ل 0 1 5 ۰ 
فخ ل یں یه جو مو ہو e OF‏ قية کت او اه ھت ےس عہ و ا ب 
#9 ول ۳ سے 


۱۸2۸ 


اختبار الفرض المذكور يمكن أن یؤسس على القارنة بين هذين النوعين من 
التکرارات . 
والاحصاءة الناسبة لذلك ھی : 


(۵ر - هی" 
ص ۔-- ۳ م م 3 
5 0 یی 5 اس 7 کی )1۲( 


وحيث م لے ح مم وه = رہ )١5(‏ 


التي يكن إثبات أن توزيعها يقترب من توزيع ×" بدرجات خرية ( م - )١‏ 
ولصحة استخدام هذه الاحصاءة ينبغى أن تتحقق الشروط الاتية : 
(أ) أن تکون العينة عشوائية . 
(ب) ألا يقل حجم العينة عن 4۰ ( لأن توزيع الإحصاءة صد, تقريبى ) . 
(ی ألا تقل أى قر عن خمسة »على أنه إذا وجدت قيمة فهر تقل عن خمسة 
تضم هذه القيمة إلى قيمة مجاورة ها ونفعل ذلك لقيم كر المناظرة . 
وجدير باللاحظة أن (۱۳) لا تساوى الصفر إلا إذا كانت كر = فهر لجميع 
ر وتزيد قيمتها كلما كبرت الفروق بین لكر » فار . 
إن الفرض الصفری ف هنا هو عدم وجود فرق بین التکرارات ہو 
له والتکرارات‌هه, ا توقعة لما . آما الفرض الاخر ف فهو أن هنالك تفاوتا 
بين هذين النوعین من التکرارات یجعل القيمة الشاهدة للاحصاءة (۱۳) كبيرة 
كبراً ذا دلالة . وعلی ذلك تأخذ النطقة ا حرجة الصورة الآتية : 


م اپ : ۷ > ۶ 


حيث 7 ترمز إلى درجات الحرية . 


۱۸۹ 


د لے 


حساب درجات الحرية : 


نعلم أن توزیع ×" یتوقف كلية على عدد درجات الحرية « . ولایجاد هذا 
العدد نحسب عدد القارنات الستقلة بین كر › فهر ( حيث ر = ۰۰۰۰۰۲۰۱ 
م ) ونظراً لأن حجم العينة ده هو مقدار ثابت معروف مقدماً فإن التکرارات 
ك (أو ق ) لا تکون جميعها مستقلة إذ نستطیع إذا عرفنا ( م - ۱) مہا أن 
نعرف من المتساوية (4 )١‏ التكرار الباقی . وعلى هذا فان عدد المقارنات المستقلة . 
هو م - ۱ . فإذا كانت القيمة المشاهدة للإحصاءة (۱۳) قد حسبت اعتاداً على 
حجم العينة فقط فان س = م - ۱ . 

و کقاعدة عامة کل قید خطى تتقید به القم الداخلة في ت ركيب الا حصاءة (۱۳) 
ينقص واحداً من بيات الحرية » ولقد كان ثبات حجم العينة هو أحد هذه 
القيود . وإذا كنا قد احتجنا الحساب القم المتوقعة إلى واحد أو أكثر من أدلة اجتمع 
المجهولة واضطررنا إلى تقديرها من العينة فإننا نكون قد قيدنا أنفسنا بالعينة التي 
بأيدينا وبالتالى فإن كلا من هذه التقديريات يشكل قيداً على التوزيع ينقص واحداً 
من درجات الحرية . وكطريقة إجرائية سهلة » نحسب عدد درجات الحرية 
كلآتي : 

س = عدد المقارنات المستقلة - عدد الأدلة التي قدرت من العينة )١5(‏ 

فيما يلى ثلاثة تطبيقات تستخدم اختبار × بالصيغة البینة في (۱۳) . 
۱۹۰ 


(" - ۷ - ۱) اختبار فرض عن توزیع مجتمع : 
مثال (5 - )١‏ : 

في أحد تجارب مندل الشهيرة في تہجین النباتات نتج من نبات البسلة ما يلى : 
۵ اتا مستديرا اصفرا» ۱۰۸ سعديرا اضرا ۱۰۱ مدا امراف گا 
مجعداً أخضرا . وطبقاً لنظرية مندل يجب أن تکون آعداد هذه الأنواع متناسبة 
مع ۹ : ۳ : ۳ : ١‏ . هل هناك دلیل يدعو إلى الشك في نظرية مندل من واقع 
هذه البیانات ؟ استخدم مستوی الد لالة ۵ « وه 0 
اضل : 

لدینا ۵ ۳۱ + ۱۰۸ + ۱۰۱ + ۲ = ۵۵1 نان ( حجم العينة) . 


إذا كانت نظرية مندل صحيحة » تتوزع هذه النباتات باللسب ۹ : ۳ : ۳ :۱ 


كلآتي : 

مستدیر أصفر = oo‏ و ۳۱۲,۷۵۲ 

مستدیر آحضر = هفيكا _ ۱۰6,۲۵۳ 

مجعد أصفر كمه و 8,۲۵۰ ۱۱۶ 

جعد اخحضر > امي × ل = ۲۵,۷۵ 

التکرارات الشاهدة لكر : ۳۱۰۵ ۱۰۸ ۱۰۱ ۳۹ 


التكرارات التوقعة قد : ۳۱۲,۷۵ ۱۰6,۲۵ ۱۰6,۲۵ ۳۹,۷۵ 
الفرض الصفری ف : نظرية مندل صحیحة . 
الفرض الاخر ف : نظرية مندل غير صحيحة وبالتال تکون القيمة 
المشاهدة للاحصاء (۱۳) کبيرة کبرا ذا دلالة . 
۱۔ 0 ١كق‏ کک 0 = ۱ ۲ ات ۲ 
۳ ماف OTD), OTA‏ نس _ 7- 


4,۷0 ۱۹/۰ ۱۹,۵ 11,۷0 
۱۹۹ 


. جدول مه ند أن مو" = ۷,۸۲ 
من جدول )2 بد أن رہم : 


العدد ۰,4۷ يقل كثيراً عن ۷,۸۲ ( لا يقع في منطقة الرفض ) وإذن لا يمكن 
رفض الفرض الصفرى عند مستوى الدلالة ۰,۰۵ وبالتالى نقبله ونقرر أنه لا يوججد 
دليل يدعو إلى الشك في نظرية مندل وأن نتيجة هذه التجربة تدعم هذه النظرية . 
مثال 5١‏ - ۷) : 

الفروض في جداول الأعداد العشوائية أن تظهرالارقام ٠‏ » ۱ء ۰۲ ٩۰۰۰‏ 
باحتالات متساوية . بفحص إحدى صفحات أحد هذه امحداول وجد التوزیع 
الاتي : 


ال قم ۰ ۱ ۲ #م ۶ ۵ 1 ۷ ۸ ٩‏ 

۳۰ ۲۰ ۳۰ ۳۵ ۲۰ ۱۶ ١۸ ۲٩۹ ۳۷ ۱۷ التكرار‎ 

اختبر الفرض أن الارقام العشرة تظهر باحتالات متساوية مستخدماً مستوی 
الدلالة ۰,۰۱ 
ال : 

إذا كانت الارقام العشرة تظهر باحتالات متساوية فان كلا منها يجب أن بظهر 
۰ + ۱۰ = ۲۵ مرة . 

أى أن التکرارات التوقعة على أساس صحة هذا الفرض هى ۲۵ لكل من 
الأعداد العشرة . 


۱۹۲ 


۳ 000 ب 615-۳۱ پ‎ ")(8-۱۷(- ۷ 
Yo Yo Yo 


= ۲۳,۲ حيث 7 = ۷۰ - ۱ = ٩‏ 
و ہے مت ےہ 
القيمة ا حرجة وکا 1 


4 
ص 
گے 
گے 
کے 

1 


با أن ۲۳,۳ آکبر من ۲١,٦٦٦‏ نرفض الفرض الصفری عن تساوی احتالات 
ظهور الارقام العشرة عند مستوی الدلالة ۰,۰۱ ویتضمن هذا أن هناك شك في 
دقة هذا الجدول : 
5١‏ - ۷ - ۲) اختبار حسن المطابقة 

TEST OF GOODNESS OF FIT 

يقصد بہذا الاختبار تحديد مدى ملاعمة توزیع نظری معروف مثل ذى الحدين 
وبواسون والعتدل » لتوزیع تکراری مشاهد في عينة » بہدف التحقق من صلاحيته 
کتوزیع للمجتمع الذی أخذت منه العينة . 
مثال 5١‏ -8) : 

اختبر الفرض القائل أن إنجاب الذ کور وإنجاب الاناث متساویا الاحتال من واقع 
البيانات العطاة في المثال (۳ - ه) عن العائلات ذوات الأربعة الأطفال وهی : 


عدد الذ کور في العائلة ور و و و E E‏ 


م 


عدد العائلات لب : 1۳ ”1 ۹۲ "5١ ١115‏ 


ا حل : 
على فرض صحة الفرض الصغری أن إنجاب الذكور وإنجاب الاناث متساویا الاحتال 
يكون احتال إنجاب الذكور ح - + ويكون توزيع عدد الذکور في العائلات 


۱۹۳ 


ذوات الأربعة الأطفال هو توزیع ذى الحدين دلیلاه ٤‏ ء ! . وقد وجدنا في 
الثال (۳ - ه) أن هذا التوزیع هو : 
عدد الذكور في العائلة سر : ۰ ۱ ۲ ۳ ۶ 
عدد الع ائلات : ۲۰ ھ ۱۲۰ ۸۰ ۲۰ 
۳ ف )01-4( (A11)‏ )1( 
اح و ار ۳ ال ( 
٢ ۸۰ ۱۳۰ ۸۰ ٢ :‏ 
۱۱۸,۸٩ =‏ حيث ۷ = ۵ د ۱ - ع 
۲ 


و و 


ھا أن ۱۱۸,۸۹ > ۱۳,۲۷۷ نرفض صحة الفرض أن احتال إنجاب الذکور 
یساوی احتال إنجاب الاناث » وذلك عند مستوی الدلالة ۰۱,. 
مثال ٦(‏ - ۹) اختبار الاعتدالية : TEST OF NORMALITY‏ 
اختبر ما إذا كان من المکن اعتبار العينة العطاة في المثال (4 - 4) ما خوذة 
من جتمع معتدل . 
الحل : 


في ذلك المثال وفقنا توزیعا معتدلا للتوزیع العطی وو جدنا ما بل 
التكرارات المشاهدةك_ ٦ ٦٦‏ ۱ ۱8 ۱ دا ۸ 
التکرارات ا توقعة قد ۱۱۸۱ ٢٢,٣۷ ٠٥,٢۷ ٣۴,٦٦ 1۲,۹۸ 9,5١5,214‏ 


التکرارات الشاهدة ك : ۰ 7 1 


التكرارات ا توقعة ق : ا یھ ا 


۱44 


57 ۲ ا ۲ 
× = الیل ہ CD‏ + + (۳۷۸رل' ‏ الس 
۸۱ 0 فلل 1,90 


بما أننا كنا قد قدرنا من العينة اثنين من أدلة ا جتمع هما الوسط الحسابي والاحراف 
العیاری فان عدد درجات الحرية 7 = (۱۰ ۱2) نہ ۲ < ۷ . 


کت د ۱۸:۲۷ 


۲ 


١٤٤۷٣ = 2024 


با أن ٠١,٠٦۷ < ۲,۹٤۲۷‏ لا نستطيع رفض الفرض الصفری عن اعتدالية 
اجتمع عند مستوی الدلالة ۵ ۰ وه 


ملاحظة (۱) : 

إن عيب اختبار ×" لحسن الطابقة أنه لا هم باشارات الفروق بين 
التكرارات الشاهدة ۵ والتكرارات النظرية فهر ( لأنه يأخذ مربعات هذه 
الفروق ) ففي توفيق توزيع معتدل مثلا قد يحدث أن تكون قم فهر أصغر من 
قم ك_ في الجزء الأوسط من التوزیع وتكون أكبر منہا في الطرفين وهذا يعني 
أن التوزيع المشاهد أكثر انبساطاً من التوزيع المعتدل أى يأخذ شكلا يختلف عن شكل 
التوزيع العتدل . ومع هذا قد تكون قيمة 4 دا فور اک 
اعتبار أن المجتمع معتدل . وهذا لا يكون الاختبار مناسباً إلا إذا لم يكن هناك نمط معین 


للفروق بين فد » لار 
٦(‏ - ۷ - ۳) اختبار استقلال خاصتین : 
TEST OF INDEPENDENCE‏ 
في بعض الدراسات نتناو! ل مجتمعاً صنفت عناصره بحسب خاصة ما إلى م من 
ارت الفصله ١‏ ۱۰۰۰ سے فخ ایت سب حا 
أخرى إلى ها من الأقسام المنفصلة نا » سم » نر صر ویکون امراد 
اختبار ما إذا كانت هاتان الخاصتان مستقلتين ء بمعني أن يكون توزيع إحداها 
غير مقار بالأعری . 


۱۹ 


في هذه الحال تؤخذ عينة عشوائية وندرس من حيث عدد العناصر التي تظهر 
في أقسام اخاصتین وتوضع التکرارات الناتجة بحيث تقترن التکرارات في أقسام 
ال خاصة الأولى بالتکرارات في أقسام الخاصة الثانية فیما یسمی بجدول الاقتران 
eاtab contingency‏ وهو عبارة عن مصفوفة ذات م صفا تمثل أقسام الخاصة 
الأولى » ھ عمودا تمثل أقسام الخاصة الثانية ويوصف الجدول حيتئذ بأنه جدول 
اقتران ٣‏ × ه . نضع الفرض الصفری أن الخاصتين مستقلتان » وعلى أساس صحة 
هذا الفرض نحسب التكرارات النظرية المناظرة للتكرارات المشاهدة ونضعها في 
جدول اقتران م × ه أيضا . بمقارنة التكرارات المشاهدة بالتکرارات النظرية نستطيع 
الحكم على استقلال الخاصتين بواسطة الاحصاءة المعرفة في )١9(‏ . 


مثال 5١‏ - ۲۰) : 
في تجربة عن الرجال في الأعمار بين ٠٦‏ ۰ 16 اما صنف الرجال من حيث 
حاصتي التدخین والوفاة > وقسمت خاصة التدخین إلى قسمين هما « يدحن ولا 
یدخن » وقسمت خاصة الوفاة إلى قسمين : رجال لا یزالون على قيد الحياة ورجال 
توفوا في بحر ٦‏ سنوات من بدء التجربة . في عينة من ۱4۹ رجلا جمعت البیانات 

في جدول الاقتران ۲ < ۲ الاتي : 


هل هذه البيانات تشير إلى أن الوفاة مستقلة عن عادة التدخین ؟ 
۱۹۹ 


الحل : 

ف : الوفاة وعادة التدخين خاصتان مستقلتان » أو لا توجد علاقة بين 
الخاصتين . 

إذا كان هذا الفرض صحيحاً تكون نسبة المتوفين إلى الأحياء واحدة في ا جتمع 
سواء للمدخنین أو لغير المدخنين . ونظراً لأن هذه النسبة غير معروفة گلا 
تقديرها من العينة » ومن العقول أن نأخذ النسبة التي ظهرت في العينة بين العدد 
الكلى للمتوفين والعدد الكلى للأحياء وهی ۱۷۱ : ۱۲۹۸ . وباستخدام هذه 
النسبة نحصل على التكرارات النظرية في الخلايا الاربع وذلك بتقسم كل من عدد 
الذين يدخنون وهو ۰۲ وعدد الذين لا یدخنون وهو ۱۰۲۱۷ بپذه النسبة فمثلا : 


التكرار النظرى لعدد المتوفين من المدحنين = 1407 × لالہ = ٥٦,۸‏ رجلا 
١84‏ 


التكرار النظرى لعدد الأحياء من الدخنین ‏ = ٥٥٤‏ × شش = ۲,ه۳۵رجلا 
١8‏ 


وبا مٹل بالنسبة لغير المدخنين . وبذلك نحصل على جدول التكرارات النظرية الا 


5 الس 0 چا + ال - ۷۳ 
EA ۸‏ 


۱۷ 


نحسب عدد درجات الحرية كالآتي . لدینا 4 مقارنات » وبا أن عدد الدخنین 
ثابت ( وهو ۰۲) وكذلك عدد غير الدخنین ( وهو ۸۰۷ فان درجات 


الحرية تنقص ۲ء وبا أننا قدرنا دليل واحد للمجتمع من العينة وهو النسبة 


1 


۱ = ۱- )-٤( 7 إذن‎ 


ايوم ۸۲۷و 
ما أن ۱,۷۳ < ۳,۸۹۱ لا نستطيع رفض الفرض الصفری عند الستوی 

ه٠,ء‏ ویکننا القول با نه في حدود مجموعة العمر التي درست » عادة التدخین 

والمات مستقلتان ‏ أى أن التدخین لا يؤثر في الوفاة في حدود هذه التجربة 


: )٩۱ - 5( مثال‎ 


جدول الاقتران ۲ × ۳ الآتي يحمل التكرارات الشاهدة في عينة عشوائية من 
۹ طفلا حدیث الولادة من حيث طول الطفل وطول محیط رأسه بالسنتیمترات 
ساعة الولادة . ابحث استقلال طول الولود وطول محيط رأسه . 


طول الولود 


۲ ۳ 0 
۷ ١ 0 


۳ ہہ‎ 7٦ 


۱۹۸ 


اخل : 

کیا فی الثال السابق ء لو كان طول الولود ومحيط رأسه مستقلین لتوزعت آعداد 
الأطفال في كل من الأقسام الثلاثة للأطوال بنفس النسبة . ونقدر هذه النسبة من 
العينة على أنها ۷۸ : ۱ أى ينبغى أن نقسم كلا من الأعداد .4 ۵۰ ٩‏ 
بالنسبة ۷۸ : ۲۱ لنحصل على جدول التكرارات النظرية الاتی : 


ال لك تماق ۵ 2 ۲۹,۲۷۷ 
۳۱,۵ ۱:۹ 

7 و چون TEYE‏ 

۵,۹٩۱ = ١ 

4 yD 


نرفض الفرض الصفرى عن استقلال طول الولود وطول محيط رأسه عند 
مستوی الدلالة یہ ونحکم بوجود علاقة بين هاتين الخاصتين . 


۱۹۹ 


)١( ملاحظة‎ 


(أ) إذا كانت هناك علاقة موجبة بين الخاصتين تظهر تکرارات كبيرة نسبيا 
فى خلايا القطر الرئيسى ای فى ا لایا العلوية الجنی وفى الوسط وف ا لایا السفلية 
اليسرى کا فى هذا المثال . 

(ب) وإذا كانت هناك علاقة سالبه تظهر تكرارات كبيرة نسبيا فى الخلايا 
السفلية المنى وف الوسط وفى الخلايا العلوية الیسری . 

(ج) أما إذا كان هناك علاقة صغيرة أو لا توجد علاقة فإن التكرارات تمیل 
إلى أن تكون متناسبة الكثافة بمعنى أن یکون توزيع التكرارات بنفس النسبة التى 


ملاحظة (۲) : 


هناك قاعدة سهلة لايجاد عدد درجات الحرية في أى جدول اقتران م × ه 

حيث م > ۱ ۰ ه > ۱ وهی : 
رم ره 6 01 

وتفسیر هذه القاعدة أنه مادامت ا جامیع امامشية للأعمدة ثابتة فإننا في ملا حانات 
جدول الاقتران يمكننا استنتاج واحد من الأعداد التي بأى عمود من ال هر - ١‏ 
الأعداد الأخر ى التي بهذا العمود » وبالمثل يمكن استنتاج واحد من الأعداد التي 
بای صفت من ال م - ١‏ الأعداد الأخرى التي بهذا الصف . وبهذا نکون أحراراً 
فقط في ملأ رم - )١‏ ره - ۱) من خلايا ال جدول . 


ملاحظة (۳) : 


هناك أيضا قاعدة سهلة لحساب التکرار النظری ا ناظر لتکرار مشاهد في أى 


Yoo 


ثم قسمة الناتج على المجموع الكلى للتکرارات ( حجم العينة ) ۰ فمثلا في الال 
٦(‏ - ۲۱) الخیر : 


o 


التكزان النظری انار لدد هر ١١‏ © ہے ى٣۳‏ 
۹۹ 


» التكرار النظرى المناظر للعدد ۷ هو ١,۹ = 127١‏ 
۹۹ 
٦(‏ - ۷ - 4) فترات الثقة لتباین مجتمع معتدل : 
في البند ٦(‏ - 5 - ۲) أوجدنا صيغة لفترات الثقة للوسط الحسابي م جتمع 
معتدل واستخدمنا لذلك توزیع ت . أما فترات الثقة لتباين مجتمع معتدل فتحتاج 
لاستخدام توزيع ۷ إذ بمکن إثبات أنه على أساس عينة عشوائية حجمها ده 
وتباینہا ع" مأخوذة من مجتمع معتدل تباینه ۲۵ فإن المتباينة : 


یت ×ے سک 09 


کی [ه داع 21 


]۱- © 


تشکل فترة ثقة بدرجة (۱ - ») لتباین المجتمع . ولیس من الضروری هنا أن 
تکون العينة كبيرة الحجم کا هو ا حال في التطبیقات سابقة الذکر لان التوزیع 
الذی بنیت عليه هذه الفترة هو توزيع مضبوط طلما كان ا جتمع معتدلا . 


مثال (5 - ۱۲) : 


أخذت عينة عشوائية حجمها ۱۲ من مجتمع معتدل فوجد أن تباینها ٩,۷۳‏ . 
و جد فترة ثقة بدرجة ۰ / لتباین اجتمع . 


۲۰١ 


الحل : 
لدینا 0 = ه.رء. .عت ۵ ,۰ ان يه ٥‏ وه له = ۲ ۱ 
N ¥‏ ۲ ۱ 
من جدول × مد ان 91 زه ]١‏ وکا ۱۵) NT‏ 


۲ 


۲ 5 
سی [نه- ١‏ ] ۸ روم ۳ ۲,۸۲ 


بالتعویض فی (۱۷) نجد أن : 
الحد الأدنى للفترة = ٢۷ى‏ = ۸۸,؛ 


الحد الأعلى تلفترة  ×٣١‏ ۷۴ى = ۲۸,۰3۸ 
۳,۸۲ 


إذن الفترة (۸۸, » ۲۸,۰۱۸) هی فترة ثقة بدرجة ۹۰ لتباين ا جتمع . 


)۲ - "٦( مارین‎ 

( فى كل السائل الاتية اذكر الشروط اللازم توفرها لصحة ا حل . ) 

(۱) حسب نظرية هل عن تبجین الات تکون نسبة نبات البسلة الاعضر 
إلى نبات البسلة الأصفر ۳ : ۱ . اختبر هذه النظرية على ضوء البیانات الشاهدة 
الا تية : 

(أ) وجد في عينة عشوائية أن هناك ۳۵۵ نباتاً أخضر ء ۱۲۳ نباتاً أصفر . 
(ب) وجد في عينة عشوائية أن هناك ٤۲۸‏ نباتاً أخضر ء ۱۵۲ نباتاً أصفر . 
)١(‏ وضعت مس مصايد فيران في أماكن مختلفة من غابة ما . في فترة ثلائة 

أشهر سجلت أعداد الفيران المصيدة کالاتی : 

المصيدة : أ ب ۳ د ه 

عدد الفیران : ۳۳ ۷ ۲۵ ۳۹ ۳۱ 


۲ ۲ 


اختبر الفرض أنه لا یوجد فرق بين الصاید الخمس في عدد ما تصطاده من 
الفیران . 

(۳) اختبر الفرض أن عدد الوالید اليومية في جتمع ما ثابت خلال شهور السنة 
مستخدما البیانات الاتية : 
الشهر : بر قراير مرس ايل ماو یونیو بولير أقسطس مبتمير اکور ترفسر دیسمر 
علد الرلید : ۸۰ ۷۸ ۸ آم ۸۴ ۷۸ ۷۹ VN‏ ۷۸ ۲ ۷ ۷۲۱ 

)٤(‏ لعرفة ما إذا كان مجتمع ما یفضل نوعا أ من سلعة ما ( معجون أسنان 
۸ شخصا منهم یفضلون النوع أ وأن ۲ شخصا یفضلون النوع ب . فهل 
هذه النتيجة تعني أن امجتمع يفضل النوع ٩۱‏ 

(ه) في ۳٦٣٣‏ رمية لزهرتين من النرد ظهر ما مجموعة سبعة ۷٤‏ مرة وظهر 
ما مجموعة إحدى عشر ۲ مرة . اختبر الفرض أن الزهرتين غير متحيزتين . 

)٦(‏ في المثال (۳ - )٩‏ عن توزيع خلايا الخميرة وفقنا توزيع بواسون لتوزيع 
تکراری مشاهد في عينة . استخدم الستوی ۵ و۰ لاختبار حسن المطابقة . 

(۷) أذ جوالان من حبوب الشعیر لاختبار تأثير معالجة حرارية معينة على 
حيوية احبوب وقد ترك الجوال أ دون معالجة ( مجموعة مراقبة ) وأعطيت المعالجة 
للجوال ب ثم أخذت عينة من ۸۰ حبة من كل جوال وفحصت بطريقة ما من 
حيث حيوية الحبوب فكانت النتيجة کا يلي : 


يحتوى على لا يحتوى على 
مقومات الحياة مقومات الحياة 
اشوا 1 34 ۳ 
ا حوال ب : دس ٦‏ 


هل هناك فرق ذو دلالة بین الجوالين نتيجة للمعالجة احرارية ؟ أى هل حيوية 
الحبوب مستقلة عن المعالجة الحرارية ؟ 

(۸) أخذت مجموعتان متکاففتان أ. ب كل منهما تتکون من ٠٠١‏ شخص 
مريض برض معين وأعطى دواء للمجموعة الأولى » ولم يعط للمجموعة الثانية 
( مجموعة المراقبة ) فوجد أن عدد الذين شفوا من المجموعتين أ » ب هما ۷۵ 
٥‏ على الترتيب . أختبر الفرض أن هذا الدواء يساعد على الشفاء من المرض . 

(۹) في عينة من خمس فراشات وجد أن تباین طول الجناح ۱۳,۵۲ . إذا 
فرض أن مجتمع أجنحة هذه الفراشات معتدل ( بالنسبة لطول الجناح ) فأوجد فترة ثقة 
بدرجة ٩0‏ لتباين هذا امجتمع . 

(۱۰) فى دراسة عن نوع من الضفادع وجد في عينة من ۳۹ ضفدعا أن 
متوسط فترة نداءات الذكور ۱۸۹ وحدة بانحراف معيارى ۳۲ وحدة . 

( أ ) أوجد فترة ثقة بدرجة 4١‏ لمتوسط فترة النداء في ا جتمع . 

(ب) أوجد فترة ثقة بدرجة 45/ لتباين فترة النداء في المجتمع . 

(۱۱) بجدول الاقتران الا ق التوزيع المشترك مجموعة من 40٠.‏ طالبا من حيث 
خاصتى الذكاء والتغذية . هل تشير هذه البيانات إلى أن ذكاء الطلاب مستقل 
عن التغذية ؟ 


نسبة الذكاء 
اقل من ۸۰ ۸۹-۸۰ ۹۹-۹۰ e‏ 


(5 - ۷ - ه) خاصة ا جمع لتوزیعات 6(" الستقلة : 


يمكن إثبات النظرية الاتية : « إذا كان لتغیر ما توزیع ×" بدرجات حرية 7 
وکان لتغیر اخر مستقل عن التغیر الاول توزیع ×" بدرجات حرية ۷, فان 
التغیر الذى ینشا من ضم هذین التغیرین معا یکون له توزیع ×" بدرجات حرية 
س + س » وتمتد هذه النظرية لای عدد منتبی من التغیرات الستقلة . 
مثال 5١‏ - ۱۳) : 

فى دراسة عن تأثير التطعم بمصل ما فى الوقاية من مرض ما أخذت جموعتان 
متکاففتان من الأطفال طعمت إحداهما بالصل ولم تطعم الأخرى . وبعد فترة 
حددة حسب عدد الذين آصیبوا والذین لم یصابوا بالرض فى کلتا اٹ جموعتین 
ووضعت التائج فى جدول ۲ × ۲ ووجد أن ×" = 4,١‏ بدرجة حرية 
واحدة . كررت نفس الدر اسة مر تین آخریتین بشكل مستقل ١ف‏ مکانن 
اخرین ) ووجد أن قیمتی "xX‏ هما ٤,۲١ » ۳,٩‏ بدرجة حرية واحدة لكل 
منهما . نلاحظ ما یل : 

( أولا ) إذا أخذنا كلا من هذه التجارب الثلاث على حدة نجد أن كلا مہا 
يشير إلى فرق ذى دلالة بين المجموعة التى طعمت بالمصل والمجموعة الضابطة عند 
الستوی ۰,۰۵ وذلك لأن القيمة الحرجة × = 5,84١‏ وهذا يعنى أن 
المصل كان له تأثير فى الحماية من المرض . 

( ثانيا ) إذا ضممنا نتائج التجارب الثلاث معا » وهذا جائز لأمها مستقلة › 
نجد أن : 

المجموع = ١ر٤‏ + ۳,۹ + ٤,۲‏ = ۱۲,۲ بدرجات حرية عددها ثلاث ونظرا 
1چوخ ترس سر کن ۰ و اک 007 A.‏ 
لان القيمة ا حرجة × ,م = ۷,۸۱۰ فان هذه النتيجة تدعم كلا من النتائج 
الٹلاٹ السابقة وتؤكد أن الفروق بین أزواج ا جموعات ۸ تكن بالصدفة . 


۲ ۰ ۵ 


(5 - ۸ اختبار ف : 7 - THE F‏ 
إن الأهمية الرئيسية لهذا الاختبار هو قدرته على احتبار تساوی تبايني مجتمعین 
یا 0 1 ےا ا کے ںہ ۳۹ ١‏ 1 
معتدلین 0 > 6 , عن طریق تبايني سی پو نت سے یہ 
ماخوذتین منهما . وقد رأينا أن احتبار ت عن دلالة الفرق بين متوسطی عینتین بالصورة 
البينة بالبند ( 1 ٦‏ ۔۔۔ 7 ) یستلزم التأكد من تساوی تبايني ا جتمعین , ولذا ینبغی 
(جراء اختبار ف بشکل روتيني قبل تطبیق هذا الاختبار . ومن التطبیقات افامة التي 
یستخدم فما اختبار ف ذلك التطبیق السمی بتحلیل التباين الذی ستتناوله في الفصل 
الثامن حيث نحتاج أيضاً إلى اختبار تساوی تباینات المجهمعات . 


ويسي هذا الاختبار على الاحصاءة : 


صہ = ا )۸( 


التي تسمی بنسبة التباین ۲2/10 ۷72۳66 والتي یتطابق توزیعها مع توزیع التغیر ف 
السابق دراسته بدر جتي حرية رہن ل ی کي تحت الافتر اضات 
الآتية : 

(1) أن تكون كل من العينتين عشوائية بسيطة . 

(ب) آن تكون العینتان مستقلتین . 

(ح) أن تکون العینتان ما خوذتین من جتمع معتدل واحد و من جتمعين معتدلين 
هما نفس التباين . 


0 1 3 5 ۰ ۶ 
لاستخداء جاول ف للقم الحرجة يجب أن توضع نسبة التبای. بحیث تكون 


۲۰۰٦ 


أكبر من الواحد أى بحيث تکون ع" > ع مع ملاحظة أن س تحدد العمود » 
ل تحدد الصف . 


: )١4 - 5١ مثال‎ 


أخذت عينتان عشوائيتان حجماهما ه ۰ ٦‏ من الإناث والذكور من حشرة 
ما وحسبت ملة البقاء على الحياة لكل حشرة بعد حرمانہا من الطعام والشراب 
فوجد أن تباین الأولى ۲۵,۷ وتباين الثانية ۰۷,۰٦‏ على أساس أنسابهتمعين 
معتدلين : 
( اولا ) اختبر عند مستوى الدلالة ۰,۰۱ أن تباين مجتمع الاناث أكبر من تباين 


( انیا ) اختبر عند مستوى الدلالة ه.,. أن المجتمعين متساويا التباين . 


الحل : 
۲9,۷ 


دی = سل = ,۳ بدرجت یریگ ه 
۷۰ دي ير 


رأولا ) الفرض الصفری ف :0 < 0 
الفرض البدیل ف 0 > 0 , (اختبار ذو جانب واحد ) 
من الجدول )٩(‏ . : فرب ریم> ١١,6‏ 


با أن ١١,4 < ٣,٦٦‏ لا نستطیع رفض ف عند الستوی ۰,۰۱ 


( انیا ) الفرض الصفری ف : 0 - 0" 
انفرض الآ ف :۲0 و 0 («اختبار ذو جانبین مساحة کل مہما 


۲ ۰ , ۰ ؛ 


نرید إيجاد ف » ف حيث ل رف > ف) = ۰۲۵, 


> ل رف > ف) = ٠,۹۷١‏ مع ملاحظة أن الاحتال ۰,۹۷۵ لا يوجد 


بالجدول . 
من الجدول فارںی }°+ 4] 2 76 
إذن القيمة ا حرجة اييني ف = ۷۹ 
التساوية ل رف > ف) = ۰,۹۷۰ تکافیء 
المستاوية ال :79 حك > سل = ۰,۰۲۵ 
0 
۰ ؟ ۰ و 
co‏ و" 
مر ف 
الشکل )٥-٤(‏ 


من احدول ۳ سج ۹,۲ راجع ملاحظة البند (۳-۰۵) 


٩۳٩ بہار‎ 


.. القيمة حرج الیسری فا = ۱ + ۹,۳۲ = ۰,۱۰۷ 

ها ان ۷۳,۹ > ۳,۱6 > ۰,۱۰۷ لا نستطيع رفض ف عند المستوى .,۰٥‏ 
۶ ۳ ۹ ع ۲ 5 1 

أى اننا نقبل أن © , = 0 . عند هذا المستوى . 


۳۰۸ 


: فترات الثقة للنسبة فی جتمع‎ )۹ - ٦( 


نفرض أن نسبة وقوع حدث أ في مجتمع ما هو عدد مجهول ح › فمثلا قد 
تعبر ح عن نسبة ظهور زهور حمراء من نوع من البذور » أو نسبة الإصابة برض 
ما في نوع من الماشية » أو نسبة النيكوتين في نوع من السجائر . يمكننا تقدير النسبة 
ح من واقع عينة عشوائية كبيرة وذلك بأخذ النسبة الشاهدة ر بين عدد مرات 
وقوع الحدث أ وعدد وحدات العينة » وتزداد ثقتنا في التقدير ر كلما زاد حجم 
العينة . وإذا أردنا إيجاد صيغة لفترات الثقة للنسبة ح فاننا نستخدم التقدير ر 
كأساس لبناء هذه الصيغة وبحسب المنطق الاتي : 

نعلم من البند (۳ - ۳) أنه تحت شروط عشوائية العينة وثبات النسبة ح 
واستقلال الأحداث يكون للمتغير العشوائي س- الذى يعبر عن عدد مرات وقوع 
الحدث أ في العینات ذوات الحجم ىہ توزيع ذى الحدين دلیلاه به » ح وسطه 
الحسابي له ح وتباينه له ح ك حيث ك = ١‏ - ح . ونعلم من البند (5 - 4) 
أنه إذا كان المتغير العشوايي ر = ع يعبر عن النسبة الشاهدة في العينة فإن توزيع 
الاحصاءة : 


ی - ع 


Ea 


له 


یفتر ب من التوزیع امعتدل العیاری بشرط ان تكون له كبيرة والا تكون ح أو 
ك قردية من الصفر . 
في هذه الحالة هکن (ثبات أن الفترة ؛ 


(م - ا“ پوپ مب ۱ طاح معي ) 0 
اپ ۲ ۲ 


۲۰۹ 


هی فترة ثقة بدرجة (۱ - 0) للنسبة ح . 
حيث مع هی القيمة الحرجة في التوزیع العتدل العیاری التي تحقق العادلة 
0 


۳ 


ل رمع >ع > دمع )= 0-۱ رق 
0 0 
۲ ۲ 
عه 23 
۲ 
ع 2 - مع + 
الشكل (5 - ۵) 


فمثلا حين 0 = ۰,۰۵ فان مع ي = ١,۹۹١‏ راجع الثال ٤(‏ ¬ ۳). 
وحن ب = ۱« فان مع ی = ۲,۵۸ راجع الخال ( ٤‏ س ٣‏ ) . 
ويلاحظ أن أى عدد يقع في هله ره بسح لأن بزحد كتقدير لقسمة ج . 


مثال (5 )۱٥-‏ : 
أحذت عينة عك ائية حككمها 300 شخص من مجتمع ما ووجد أن ۲۳ منهم 
مصابون برض البول السکری . آوجد فترة ثقة بدرجة ۸٩۹۵‏ لنسبة المصابين بهذا 

الرض في هذا ا جتمع . 

اخل : 


س = ال ع ۵۷۵ ,۰ نسبة الاصابة في العينة 
fo‏ 


مق عدر حت د و 


تقدیر الخطاً العیاری = ||( او 0505 E‏ ۳۳ ۰۱۱ 
۰ 


۳۹۰ 


من )١9(‏ وا بم = د.,. نجد أن 

الحد الأدني للفترة = ۰۵۷۵ - ۰,۰۱۱7 × ۱,۹٩‏ = ۰۰۳۵ 
الحد الأعلى للفترة 
إذن الفترة ۰,۰۳۵ ۰ ۰۸۰,) هی فترة ثقة بدرجة 86 لنسبة المصابين بالبول 
السكرق فی اجتمع . 


: اختبار دلالة الفرق بين نسبتي عينتين مستقلتين‎ )١ - ٩ - ٦( 


۵ء ۰۱۱ × ۱۱۹ = ۱۸۰۲ 


نفرض أن لدينا مجتمعين نسبة وقوع حدث ما في أحدهما ح, ونسبة وقوعه 
في الآخر ح, . ونفرض آننا حصلنا على عينتين عشوائیتین مستقلن من هذین 
اجتمعین ووجدنا أن نسبتي وقوع احدث فهما ر » ر, على الترتیب . يمكن 
نات أن توزيع العاينة للإحصاءة . 
_)-ص, - ضص> - ۴غ كة 

CREE 


ص 


(۳۱7 


نہ نہ 
۱ ۲ 


من ح, » ك » حم » ك قريبة من الصفر . 
وإذا فرضنا أن ح <ح = ح »> ك = ١‏ - ح فان هذه الاحصاءة تکتب . 


0ه = ہی 


ص = ل يك _ آ١‏ (۲۱) 


۷ع ك رد + 


وی هذه الحالة تقدر ح من العینتین کالاتی : 
ص رم + ص رہ 
۱ ۱ ۲ ۲ 


سا ہے 


رہ + به 
۱ ۲ 


وعلی ذلك يمكن استخدام الاحصاءة (۲۱) للکشف عما إذا كان الفرق الشاهد 
بين ب » م في العينتين هو فرق صغير لا دلالة له أم فرق يدل على وجود فرق 
حقيقي بين النسبتين ح, » ح, في ا جتمعین . 

۱ : )۱5 - 5١ مثال‎ 


معرفة تأثير طعم ما في الوقاية من وباء الکولیرا احتبرت عینتان عشوائیتان حجم 
الأولى ۱۰۰۰ شخص وحجم الثانية ۱۵۰۰ شخص وحقدت آفراد ا جموعة الأولى 
بالطعم وم يحقن آفراد ا جموعة الثانية ( مجموعة مراقبة ) . وبعد فترة من الزمن 
ظهرت ۱۰۰ حالة مرضية في ا جموعة الأولى و6۰۰ حالة فی ا جموعة الثانية . 
اختبر ما إذا كان هذا الطعم أثر في الوقاية من هذا الرض مستخدماً مستوی الدلالة 
و 


الحل : 


الفرض الصفری ف : ح, = ح ( لا يوجد تأثير للطعم العطی ) 
الفرض الاخر ف : اح < اح (اختبار ذو جانب واحد ) . 
نسبة الاصابة فی ا جموعة الأول م 


ےک 
.چ 
li‏ 
م 
لل 


نسبة الإصابة في المجموعة الثانية م, 


5 

۱ ید 
1 
© 
| 


۱۰۰ 


ارا ور ۲ ا 
ہم + ۱6۰۰ 


تقدير الخطأ الیاری- | ٤ہ‏ رع = ۰,۲۳۸ × ۰,۷۲۲ لے 


1١ه‎ ٠.6 ہم‎ 


= ۷ء ٴ۰ 


من (۲۱) : صہیہ = ' ار اال = ۱۳,۵۲ 


1۴ 


ھا أن -۱۳,۵۲ < -۲,۳۳ نرفض الفرض الصفری عند الستوی ۰,۰۱ ونستنت 
أن للطعم تأثير في الوقاية من الرض . 


: فترات الثقة للفرق بين نسبتي مجتمعين‎ )۲ - ۹ - 5١ 
: يمكن إثبات أنه تحت الشروط سابقة الذکر تکون الفترة‎ 


5 وی لے ۳ مع 4( مو کو مع ۱ (TY)‏ 
0 ۱ 40 
۲ ۲ 

حيث خ. ۳ = ك ر ۱ + ۱ ( 


هى فترة ثقة بدرجة ١(‏ - 00) للفرق ح, = حم بين نسبتي امجتمعين . ففي 
الال )١5 - ٦(‏ الاخیر نجد أن : 

الحد الأدني للفترة ‏ (۰,۳۳ - لاي کے ۰۱۰۱۷ × ۲,۵۸ = كزان 

الحد الأعلى للفترة = ٣۳۳ر‏ ار + ۰,۰۱۷ ۲۱۵۸۲ ۲۷6 
أى أن الفترة (1485,* » ٢۲۷:ء)‏ هى فترة ثقة بدرجة ۸۹٩‏ للفرق "بين النسبتين 

مارین (5 - ۳) 

يل فی 29 عشوائية من ٠٠٤‏ شخص حتقنوا بمصل ما تأثر ۱۳۹ تأثيرا 
ا .)لوجد فترة ثقة بدرجة ۸٩0‏ لسبة الا نکاس الذین ها تروت ا ترا ضارا 
من هذا ی 


نتيجة لتلوث كيمياني في بيئة هذه البحيرة . أنشيء فترة ثقة بدرجة ٩۵‏ لاحتال 
أنه إذا صيدت سمكة من هذه البحيرة تكون غير صالحة للأكل . 


(۳) فی تجربة عن تبجين فیران ذوات الشعر النحیف ال تہدل وفیران ذوات الشعر 
اٹجعد وجد في ۳۲ ولادة بکل منہا ۸ فيران أن عدد الولادات التي تحتوی بالضبط 
على س فأراً ذا شعر نحيف ومتبدل کالاتي : 

۳ وق و ا O‏ ل E‏ هت 
وة او ادا ۲ ع وت خی چا o‏ 
على فرض أن توزيع ذی الحدين یصلح نموذجاً في هذه التجربة آوجد فترة ثقة 
بدرجة 4٩‏ لاحتال الحدث ١‏ ولادة فأر ذى شعر نحيف ومتهدل » - راجع البند 
م دعم - 0 . 


)٤(‏ أخحذت مجموعتان عشوائیتان بکل منهما ۸۰"مریضا . أعطى للمجموعة 
الأولى آقراص تحتوی على دواء ضد الحساسية وأعطى للمجموعة الثانية أقراص تمويه 
( لا تحتوى على أى دواء ) » فظهرت أعراض الحساسية في ۲۳ من اجموعة 
الأولى » ١ه‏ من المجموعة الثانية . اختبر عند مستوى الدلالة ۰,۰۱ ما إذا كانت 
نسبة ظهور الحساسية في المرضي الذين يتلقون أقراص الحساسية لا تختلف عنها 
في الرضي الذين يتلقون أقراص القويه . 

(5) في عينة عشوائية من ۲۰۰ شخص لا يتناولون طعام الافطار أفاد ۸۲ 
منهم أنهم يشعرون بتعب منتصف الصباح . وني عينة عشوائية من 4۰۰ شخص 
يتناولون طعام الإفطار أفاد ١١5‏ مہم أنهم يشعرون بتعب منتصف الصباح . 
استخدم مستوى الدلالة ۰,۰۱ لاختبار الفرض الصفرى أنه لا يوجد فرق بين 
الجتمعين ضد الفرض الآخر أن تعب منتصف الصباح أكثر تفشیاً بين الأشخاص 
الذين لا يتناولون طعام الافطار . 


: تحديد حجم العينة‎ )٠١ - 5١ 


۲٤ 


وحدات العينة ( العشوائية ) اللازم لضمان أن تکون أحكامه عن ا جتمع الذی 
یدرسه على درجة كافية من العمومية والدقة . وبطبيعة ا حال كلما كانت العينة 
كبيرة كلما زادت الثقة في هذه الأحكام ء غير أن كبر حجم العينة یحتاج إلى 
الكثير من الجهد والوقت والتكاليف » سواء في عملية المعاينة أو في قياس وتحليل 
البيانات ولذلك فان كفاءة التصمم تتطلب إيجاد حد أعلى معقول لحجم العينة . 
وسنبحث هذا الموضوع في الحالات الثلاث الآتية . 


ر أولا ) عند تقدير الوسط الحسالى جتمع : 


نفرض أننا نتساءل عن حجم العينة الناسب لتقدير متوسط ا جتمع مم من 
التوسط نت لعينة عشوائية مأخوذة منه . إن الإجابة عن هذا التساؤل لا تتاتی 
إلا ذا أجبنا عن السؤال العملى الآتى : « ما مقدار الخطأ الذى يمكن السماح به 
عند تقدير م عن طريق 2 ؟ أى ما هو الحد الأعلى الذى يمكن التجاوز عنه 
لاحراف تت عن القيمة الحقيقية)) » ؟ وهذا السوّال لا يجاب عنه إحصائيا وإنما 
هو من اختصاص الباحث التطبيقى وهو الذى يجيب عنه من واقع خبرته بميدان 
البحث . فإذا ری الباحث أن الحد الأعلى للخطأ السموح به هو عدد ما خ ع 
ورای فی الوقت نفسه أن يعين درجة ثقة /٩(‏ مثلا ) فى عدم تخطى هذا الحد 
عند التطبيق » فان الحجم المناسب للعينة الذی يحقق الفرض النشود ينتج حسب 
اسان الاتی : 

من البند (7 - ۴) نعلم أنه إذا كان لدينا مجتمع معتدل وسطه الحسابي بر 
وانحرافه العیاری 0 فإن الاحصاءة سح للعينات ذوات الحجم ىہ يكون لما توزيع 

۱ 0 : ء 
معتدل وسطه الحسابى بل وامحرافه العیاری تسنیا وتتحقق هذه النظرية ایضا 
نه 

وه 5 0° . 


۲۱ ۵ 


وإذا كانت ست هی الوسط الحسابي لعينة عشوائية ما فإن الفترة : 


0 ۾ من + 0 
سے یا 


۲ 
تکون فترة ثقة بدرجة ۱ - © للمتوسط بم للمجتمع » حيث مع ©- هی قيمة 
امتغير العتدل العیاری التي تحقق العادلة : 


در معي > 6 > مې ) - ۱ ين 
۲ ۲ 


وبذلك تکون أكبر قيمة للاحراف | - ر | هئ گے مع ویسمی هذا 


<k 
ہ ال‎ 


العدد بحد الخطا مدمه امعم ؛ بدر جة ثقة ١‏ ي 


وإذا اخترنا أن يكون الخطأ المسموح به هو مقدار معين خ وأردنا أن نكون 
على ثقة بدرجة (۱ - 00) بألا يتعدى الخطأ الذى تقع فيه القيمة خ فإن حجم 


العينة الطلوب يجب أن بحقق العادلة #4 میم = خ . وبحل هذه المعادلة 
27 ۲ 


فى له نجد أن : 


2 


0 9 
+2 مم سا0 )۳( 


وهذه هى القيمة الطلوبة لحجم العينة ن الذى يكفي لتحقيق الغرض المطلوب . 
كا يمكن أن نأخذ العدد ن حيث 


رہ = ہے ®( 


کحد آعلی لحجم العينة . وتنتج هذه العادلة من متباينة تشبیشف الشهيرة التي 
لا تتطلب توزیعاً و شروطاً معينة » الا نبا غالبا ما تعطی قيمة کر ما بنبغی حجم 
العينة . 

ویلاحظ أن إيجاد قيمة ن من أى من المعادلتين (TY)‏ أو )۲٤(‏ یتطلب معرفة 
ولو تقريبية بالانحراف العیاری 0 للمجتمع . وحين تکون قيمة 0 مجهولة تماما 
فلا مفر من تقدیرها من عينة عشوائية استطلاعية کبيرة لا يقل حجمها عن ا 
مغال 5١‏ - ۱۷) : 

في عينة عشوائية حجمها ۳٩‏ وجد أن الوسط الحسابي والانحراف العیاری 
ضا ٦‏ وره على الترتيب . ما حجم العینة اللازم لاعطائنا ثقة بدرجة ۰ 
بألا يزيد ا خطاً في تقدير الوسط الحسالي ۸۸ للمجتمع عن ٠,۰٦‏ ؟ 


ا حل : 
لدینا خ = ۰,۰۱ 0-۱ = ۹۵ر وما يل = رت 
مع - ۱۱۹۲۱ 
يو 
نأحذ الانحراف المعيارى ۰,۳ الناتج من العينة الاستطلاعية كتقدير للانحراف 
العیاری للمجتمع . ثم نحسب ن من الصيغة (۲۳) كلاني : 


٢ = 
Î 


له =( 
إذن الحجم الطلوب للعينة هو ۹۷ أى أنه يكفينا أن نوجد الوسط الحسابي 
سه لعينة عشوائية من هذا الحجم لكى نكون واثقين بدرجة 40 أن اختلاف 

© عن لم لا يزيد عن ۰,۰٩‏ . 
۳ 


۶ کے 3 ۰ 
تلاحظ أنه بأخذ ىہ ٩۷‏ فان ل ۹۹ = ٣‏ کے ا ایا يوه., 
باںہ ۹ 


وهذا ,٤٤++‏ +0 
( ثانيا ) عند تقدير الفرق بین متوسطی مجتمعين معتدلین : 


بنفس الطريقة يمكن إیجاد حد أعلى لحجم العينة اللازم لتقدير الفرق ي - لام 
بين متوسطى مجتمعین معتدلين بحيث نكون على ثقة بدرجة ١‏ بن بألا 
يزيد القدار سس - مس المشاهد فى عينتين عن القدار هر , للمجتمعين » 
عن قيمة معيلة خ مفروضة مسبقا» وما علیرنگھلا اهام اا المعيارى 


۴ ۲ 


7 ہس 60, 
لشوزیع المعاينة للاحصاءة سس س۔ وهو حت 50 E‏ باد لا من 


۱ ۲ ںہ نه 
١‏ ۲ 


الخطأ المعيارى گ۔ لتوزيع العاينة للإحصاءة شح . وإذا كانت العينتان متساویتی 
باه 
الحجم : به = به = به وكان ا جتمعان متساویین فى التباين : سا 0 
"GV ۳ 2‏ 5 
فإن ذلك الخطا المعيارى ياخذ الصورة 7 ویکون ا حد الأعلى الطلوب الحجم 
نه 


كل من العينتين هو 


۳ O TV 
)۲٢( DS 


ج 


ويلاحظ أن هذه الصيغة ضعف الصيغة (۲۳) . 


: )۱۸ - 5١ مثال‎ 


فى تجربة تهدف إلى اختبار دواء تخسيس وتحكم فى زيادة الوزن عند النساء 
رؤى البدء باستخدام الدواء على إناث القطط النزلية » فاختيرت عينة عشوائية من 


۳۱۸ 


› قطة قسمت عشوائیا إلى مجموعتین متکافئین فی الوزن بکل منہما ۳۰ قطة‎ ٠ 
مجموعة تجرييية وأخرى ضابطة » أعطى الدواء إلى ا جموعة التجريبية فقط ووضعت‎ 
اجموعتان تحت نفس الظروف . وبعد 5 أسابيع وباستخدام وحدة قياس معينة‎ 
وجد أن متوسط النقص فى وزن المجموعة التجرييية ۱۰ وحدات ومتوسط النقص فى‎ 
أوجد‎ ٠٤ وزن انحموعة الضابطة ۱۳,۳ وحدة . على فرض أن تباین کل من انجموعتین‎ 
بألا يزيد الفرق الشاهد‎ ٩۵ حدا أعلى لحجم كل من العینتین الذی یعطینا ثقة بدرجة‎ 


فى متوسطی العینتین عن الفرق الحقيقى بين متوسطی المجموعتين عن ۳ و حدات . 
ال : 


لدينا 0 = .4 ,اخ = ± ۳ يم = ٠,٠٥‏ ولذن که = ١,۹١‏ 


من الصيغة (۲۵) : اله = آ کے = (۲ ۱,۹" = ۳۸,۱۸ ~ وم 
8 


( ثالنا ) عند تقدير نسبة وقوع حدث في جتمع : 


نفرض أن نسبة وقوع حدث معين في مجتمع هو مقدار ثابت مجھول ح ونفرض 
آننا نرغب في معرفة حجم العينة الناسب لتقدير هذه النسبة عن طريق التسبة ح 
التي تظهر في عينة عشوائية » بحيث نكون على ثقة بدرجة ١‏ - 0 ألا يزيد الخطأً 
الناشيء عن هذا التقدير عن مقدار معين خ . 

من البند ٦(‏ - ع) نعلم أنه إذا كان حجم العينة كبيراً ( ده > ۳۰) فان توزيع 
المعاينة للنسبة ح لوقوع هذا الحدث في العينات ذوات الحجم به يقترب من توزيع 
تيال وسطه الحساني ح واغرافہ الیاری | 22 حیث لے = ١‏ - 2 . في 


یه 
هذه الحالة يكون حد الخطأ أى اکبر قيمة للمقدار | -ع]|ھو ۱ کس ہا 
ده 3 


۳۱۹ 


يلاحظ أن هذا الحد هو نفس ا حد الذى وجدناه في ( أولا ) بوضع كد كمه 
له پآبه 
1 3 1 
۲ 


له = ج e‏ )7( 


وهذه هی القيمة الطلوبة حجم العينة . غير أن هذا الحل غير قابل استیخدام 
لأنه يشتمل على البارامتر ح وهو الذی نبحث عن تقدیره . ولکن نظراً لأن أكبر 
قيمة الحاصل الضرب ح ك هی + أى أن ح ك < + دائما , 

لان الاك اص وام وتسم )ع رج پنےا کے تا 
- - ۷ ح -۱) < ۲۰ 1 

فان الصيغة (۲) يمكن أن تکتب كلاتي : 


0 برک 0 


واختیار الحد الأقصي الحجم العينة من هذه العادلة یؤدی الغرض المنشود بغير أى 
آما[13/کان لدينا معلومات تفيد بأن هذا البارامتر يساوى بالتقريب قيمة معينة 
ح مثلا فان ن يكن إیجادھا من المعادلة . 
9.۷ 
ب = €“( )۲۸( 
43 
وهذه القيمة تقل عن تلك التي تعطیہا الصيغة (۲۷) لأنها مبنية على معلومات عن 
القيمة الحتملة للدليل ح . 


۳۳۰ 


مثال (5 - ۱۹) : 


في عملية مسح صحى عن طریق العينة » يراد تقدیر النسبة ح للأشخاص 
ضعاف البصر . کم شخصا ینبغی اختبارهم إذا كان السئولون يريدون أن يتأكدوا 
بدرجة ۸۹۸ أن الخطأ في التقدير يقع في الدی + ه.,. 

61 ق حالة عدم وجود أی معرفة لقيمة ح 

(ب) إذا كان العروف أن ح = ۰,۳ بالتقریب ؟ 


الحل : 
لدینا خ = ± رد 0۵۱ = ۰,۹۸ إذن ہیی دح ادر 
القيمة هی قيمة التغیر العتدل العیاری أ التی تحقق العادلة 
نے > -) < ۰,۹۸ 


ل داع 6 = 2۸ ور = ۰,4۹ 
من جدول الساحات أسفل النحني العتدل نجد أن أ = ۲,۳۳ 
ر) من (۲۷) : بر- سے سے 89 
۵ ۰ وه 


إذن الحجم الطلوب للعينة هو ۵4۳ . 
(ب) من (۲۸) : له = ۰,۲ × ۰:۷ « 


إذن احجم الطلوب للعينة هو "ه15 . 


مارین ٩(‏ - 4) 
(0١)‏ يريد باحث تقدير متوسط محتوى الفسفات في وحدة حجم من ماء إحدى 
البحیرات والعروف من دراسات سابقة أن الانحراف العیاری لهذا المحتوى ذو قيمة 


۳۳۱ 


تکاد تکون ابتة عند 0 = ٤‏ . ما عدد عینات الاء التي ینبغی للباحث تحليلها 
لکی يثق بدرجة ۸٩۰‏ أن الخطا في التقدیر لا یتعدی ۸,. ؟ 

(۲) أ - آراد مهندس تقدیر الوسط الحسالي للمدة التي تجف فيها حلطة معينة 
من الأسمنت تستخدم في اصلاح الطرق . وقد جرب هذه الخلطة في ۱۰۰ بقعة 
ووجد أن الوسط الحسابي والانحراف العیاری لمدة الجفاف هما ۳۲ دقيقة و٤‏ دقائق 
على الترتیب . استخدم هذه العلومات لایجاد فترة ثقة بدرجة ۸۹٩‏ لتوسط مدة 
جفاف هذه الخلطة . 

ب - آراد الهندس أن يحدد حجم العينة ( أى عدد البقع التي يجرب فيا 
الخلطة ) لكى يكون متأكداً بدرجة ۹۵ أن متوسط مدة الجفاف المحسوب من 
عينة بهذا الحجم لا يختلف عن المتوسط الحقيقي طذه المدة إلا بدقيقة واحدة على ٠‏ 
الأكثر . أوجد هذا الحجم علما بأن ابرة السابقة تشير إلى أن الانحراف العیاری 
لمدة الجفاف هو ٥‏ دقائق بالتقریب.. 


(۲) في أحد مراكز القلب والصدر يراد تقدير المعدل ح لوقوع حالات ضيق 
التنفس بين الذكور من متوسطى العمر من كانوا يدخنون أكثر من علبتين من 
السجائر في اليوم خلال خمس سنوات سابقة . ما حجم العينة التي نختاره بحيث 
نكون على ثقة بدرجة ۸٩5‏ أن الخطأ في تقدير النسبة ح لا يزيد عن ٠,١7‏ » 
علماً بأن المعروف أن قيمة ح الحقيقية قريبة من ۰,۱۵ ؟ 


(" - ۱۱) مراقبة الانتاج OUALITY CONTROL‏ 
من تطبیقات نظرية العینات فی الصناعة ذلك التطبیق السمی براقبة جودة 
الإنتاج ومعاینات القبول » وهو یتعلق بإحدى الشکلات التی تظهر فى الصانع 


التی تنتج سلعا على نطاق واسع . ویتمثل هذا التطبیق فى استخدام فکرة فترات 
الثقة فى التفتیش على جودة السلع النتجة آثناء عملية الانتاج . 


۲۲۲ 


ومن العروف أن الوحدات النتجة فى أى مصنع لا يمكن أن تکون جمیعها 
متشابہة تماما مهما تقدمت التکنولوجية الصناعية بل توجد دائما انحرافات صغيرة 
عن الواصفات الوضوعة للسلعة تنش عن عدد کبیر من العوامل الصغيرة التی 
لا يمكن التحکم فما وتعتبر عوامل عشوائية » ولا مفر للمصنع من أن یسمح 
بالتجاوز عن هذه الاحرافات طالا كانت فى حدود معقولة یقبلها النتج والستبلك » 
أما إذا حرجت الانحرافات عن هذه الحدود فان الصنع يشتبه فى وجود خلل ما 
ما فى أجزاء الة الصنع أو فى سلوك العمال أو ف الادارة أو آية مصادر أخرى 
للأخطاء » وعليه حینگذ أن يتحرى عن أسباب هذا الخلل ويعمل على تلافيه . وليس 
من المعقول أن يفحص المصنع كل وحدة ينتجها والتبع أن يجرى الاق . 

نفرض مفلا أن مصنعا ينتج يوميا عشرات الألوف من الأنابيب الاسطوانية ذات 
مواصفات معينة منہا أن طول الاسطوانة ٦‏ سنتیمترات مثلا . ليطمئن الصنع على 
توفر هذه الصفة يضع اختبارا إحصائيا لیختبر به الفرض أن الوحدات المنتجة تتوفر 
فما الخاصة المطلوبة » أى ليختبر الفرض الصفرى ر = عم ضد الفرض ي سے سم 
ویجری هذا الاختبار فى فترات منتظمة من الزمن » مثلا كل نصف ساعة 
أو كل ساعة » وفى كل مرة يأخذ عينة عادة من ۳ إلى ۱۰ وحدات ويقيس متوسط 
الطول ‏ فما و يطبق الاختبار . فإذا أدى الاختبار إلى قبول الفرض الصفری 
فإن هذا يعنى أن الإنتاج يسير سيرا طبيعيا » أما إذا أدى إلى رفض الفرض الصفرى 
فان هذا يعنى أن انحرافات أطوال الوحدات النتجة عن الطول المطلوب هی 
انحرافات جوهرية وينبغى حینگذ التحرى عن أسباب هذه الانحرافات . وهذا ما 
یسمی براقبة الإنتاج . 

وتوضع قاعدة الاختبار على هيئة فترة ثقة مرکزها القيمة م الطلوبة ( أى أن 
حدی الثقة یکونان على بعدين متساویین من مإ ) . وإذا افترضنا أن توزیع الأطوال 
فى الوحدات النتجة معتدل متوسطه ۸ وانحرافه العیاری © فان توزیع العاينة 


۳۳۳ 


للمتوسطات الحسابية للعینات التی من الحجم دہ یکون معتدلا متوسطه بل وانحرافه 
العیاری ۳ - راجع البند ٦(‏ -م - أولا ) - وتکون الفترة 
۷ا نہ 


نہ 


e)‏ سر ۵ 6:۲ تد تی 


تہ له 

هى فترة ثقة بدرجة ۹۹ للمتوسط )مم . أى أنه فى ۸٩٩‏ من العینات التى نأخذها 
تقع م فى هذه الفترة » أى تتحقق التباينة التیة : 
٢,۸ × +‏ > > سس ۷ ۲,۵۸ 

۳۲ 0 
ومن هذه المتباينة المزدوجة ينتج آن 
با + گے ۲,۵۸ > ت > بر لگ ۲,۵۸ ۲۹۱( 

۳۳ ۳ 
ویسمی الطرف الأيسر من هذه التباينة بحد الراقبة الأدی » ويسمي الطرف الین 
منبا بحد المراقبة الأعلى داندزا glower and upper control‏ عند الراقبة إذا أحذت عينة 
ووجد أن متوسطها ‏ یقع بين هذين الحدين یقبل الفرض الصفری ویستمر 
الإنتاج دون تعديل > آما إذا ساوت ست أحد الحدين أو تعدته فیرفض الفرض 
الصفرى عند مستوى الدلالة ۰,۰۱ وينبغى حيئئذ اتخاذ ما يلزم ( وربما إيقاف 
الآلة ) لتحرى أسباب الخلل وإصلاحه . 

وف المعتاد تستخدم فترة ثقة بدرجة ۸۹۹ أما إذا أردنا استخدام فترة ثقة بدرجة 

۹۵ فإننا نضع العدد ١,۹٦‏ بدلا من العدد ۲,۵۸ فى ا تباینة (۲۹) - راجع 
الثال ٤(‏ - ۳) - أما قيمة © فیمکن تقدیرها من عينة عشوائية كبيرة تؤخذ من 
الانتاج عندما یکرت فى حالته الطبيعية . 


۲۲٤ 


ولتسهیل عملية الراقبة ترصد قيمة التوسط سه لكل عينة ختبرة بالترتیب فى 
خريطة تسمى بخريطة المراقبة chart‏ اcontro‏ . فإذا فرضنا آن = ۴ 


60 ے٦‏ کم ىہ > ٠١‏ فان حدى الراقبة يكونان X + ٦‏ ۲,۸ 


جد 
أى بالتقریب ٥,۹۰‏ ء ٦,۰٥١‏ من السنتیمترات وتکون خريطة المراقبة 2 كالآق : 


۱ 0 
]ا 
000 0,۸۸ 


الشکل (1-5) : خريطة المراقبة للوسط الحسابى 


الوسيط ا حسابی 


1,1۲ 


الحد الأعلى للمراقبة 


رقم العينة 1 


وتبین هذه الخريطة الخطين المثلین للحدین الأدنى والأعلى للمراقبة » کا تمثل النقط 
متوسطات ۱۳ عينة ( حجم كل مہا ٠١‏ ) بترتیب اختیارها وهی 
۱ ۹۹۱رہ ۹۹۲وف ٣بت‏ ٣بتک‏ رف 
۲ء٥٤٤ ٠‏ رات وا نا ٣٦ء‏ ۱,۰۳ ۰ ٦, ٥٤‏ ویدو من 
قيمة التوسط الأخير أن الإنتاج فی حاجة إلى تعديل عند الوصول إلى العينة ۱۳ . 
هذا ويمكن بنفبس الطريقة متابعة التغير فى تباین الإنتاج أو فى أى بارامتر آخر . 


تمارين (5 - 8) 
أخذت عشر عينات حجم كل منها 4 وحدات فى فترات منتظمة ووجد أن 
مك الوحدات کا فى الجدول الاتی . مثل متوسطات هذه العينات على خريطة 
مراقبة على فرض آن اجتمع معتدل متوسطه ٥‏ وانحرافه العیاری ۱,۵۵ . 


۱۲/۳۰ ۱۲/- ۱۱/۳۰ ۱۱-2 ۱۰/۳۰ ۱ ۰۹/۳۲۰ 4/- 


الفصل السایع 
حسامية اختبارات الفروض 


SENSITIVITY 
OF TESTS OF HYPOTHESES 


لا يوجد قرار إحصالى منزه عن الخطاً ‏ فالقرارات الاحصائية هى دائما قرارات 
احتالية بمعنى أنه لا مفر من وجود احتال للخطأ فى أى قرار نصدره عن مجتمع 
عن طريق عينة . ولما كانت هذه القرارات مؤسسة على ما نجريه من اختبارات 
للفروض وتزيد ثقتنا فیہا بزيادة حساسية هذه الاختبارات » وجب علینا أن ندرس 
كيف نزيد من هذه الحساسية أى من قدرة الاختبارات على تمكيننا من اتخاذ القرار 
السلم الذى لا يشوبه إلا قدر ضكيل من الخطأ . ویتاتی ذلك عن طريق التحكم 
ما أمكن فى احتالات الأخطاء التى تنجم حتا عند استخدام هذه الاختبارات . 
ومن الطبيعى إذن أن نبدأ بتقدم هذه الأخطاء توطبة لدراسة كيفية التقليل منہا 
)١ - ۷(‏ نوعا الاخطاء الاحصائية : 

ءِ ۰ 

نعلم حتی الان آننا حين نکون بصدد اتخاذ قرار برفض أو قبول فرض صفری 
ىو ضد فرض آخر ف عند مستوی معين )0 من الدلالة » نقوم أولا بتجز یء 
فضاء العينة إلى منطقتين منفصلتين ومتكاملتين ۰۳ ۲ نسمى إحداهما ۲ بمنطقة 
الرفض أو بالمنطقة الحرجة ونسمى الأخرى ۳ بمنظقة القبول . واذا وقعت قيمة 
مشاهدة من إحصاءة الاختبار فى المنطقة ۲ رفضنا الفرض الصفرى عند المستوى 


۳۳۷ 


© لصا الفرض الاخر » آما إذا وقعت القيمة الشاهدة فى النطقة ۴ فإننا نقبل 
الفرض الصفری . 

ونظرا لأننا لا نعرف مسبقا ما إذا كان الفرض الصفری صحیحا أو زائفا فان 
القرار الذی نتخذه یکون على إحدى الحالات الاتية : 

(۱) أن یکون الفرض الصفری صحیحا ویکون قرارنا هو رفض هذا الفرض . 

(۲) أن یکون الفرض الصفری صحیحا ویکون قرارنا هو قبول هذا الفرض . 

(۳) أن یکون الفرض الصفری زائفا ویکون قرارنا هو رفض هذا الفرض . 

. أن يكون الفرض الصفری زائفا ویکون قرارنا هو قبول هذا الفرض‎ )٤( 

ومن الواضح أن قرارنا یکون صائبا فى الحالتين (۲) و(۳) ویکون خاطا فى 
الحالتين (۱) ورغ) . يقال للخطا الناشیء عن القرار (۱) إنه خطا من النوع 
الأول » کا يقال للخطأ الناشیء عن القرار (4) إنه حطاً من النوع الثانی . ويعرّف 
هذان النوعان من الخطاً کالاتی : 


اخطاً من النوع الأول : TYPE I ERROR‏ 
هو ذلك ا خطاً الدڈی ينشأ حين نتخذ قرارا برفض الفرض الصفری بینا یکون 
هذا الفرض صحیحا فى الواقع . ویرمز لاحتال هذا ا حطاً بالرمز به . 
الخطاً من النوع الثانى : TYPE 11 ERROR‏ 
هو ذلك ا خطاً الذى ينشأ حين نتخذ قرارا بقبول الفرض الصفری بینا بكون 
هذا الفرض زائفا فى الواقع . ویرمز لاحتال هذا ا خطاً بالرمز 8 . 
وقد اصطلح على تسمية القدار وه = ١‏ - 0 بقوة الاختبار power of the‏ 


۱ وهو يعبر عن احتال تجنب الخطاً من النوع النانی . ومن الواضح أن قوة 
الاختبار تزيد كلما نقص الاحتال ۵ للخطاً من النوع الثانی والعكس بالعکس . 


۳۳۸ 


نلخص العانی السابقة فى الجدول (۷ - )١‏ الاق : 
اجدرل 7 - ) 
حالات رفض أو قبول الفرض الصفری 


ا حالة احهولة للفرض الصفرى 
ف صحيح ف زائف 


خطاً 1 (باحتال ه) صواب ( باحقال ١‏ - 6) 
صواب (باحتال ۱-») خط 11 (باحتال 8) 


يلاحظ أن كلا من الاحتالين » ء © هو احتال شرطى ونكتب : 
۵ = ل (رفض ف اف صحیح)؛ 8 - ل (قبول ف اف زائف ) . 


فى الأمثلة التى تناولناها فى الفصل السابق كان اہتامنا منصبا على الخطا من 
النوع الأول وحرصنا على أن يكون الاحتال ين لهذا الخطأ عددا صغيرا يسمح 
لنا بالتجاوز عن هذا ا خطاً » وسمينا هذا العدد مستوى الدلالة واتخذناه كأحد 
أسس قاعدة اختبار الفروض » خاصة فیما يتعلق بفصل فضاء العينة إلى منطقتی رفض وقبول 
الفرض الصفری . وسنيهم الآن بالخطأ من النوع الثافی » إذ ينبغى عند تصمم 
التجارب وبناء اختبارات الفروض أن نعمل على أن يكون كل من الاحتالين به ء 
۵ صغيرا على قدر الامكان . 

غير أنه نظرا لأن تصغير أحد هذين الاحقالين يؤدى إلى كبر الآخر کا سنری 
فى البند (۷ - ۲ - ۲) ء يكون من العبث البحث عن طريقة عامة تضمن صغر 
کل من هذين الاحتالین معا ونكون حيئئذ أمام مشكلة يجب أن نجد لها جلا . 


۲۹ 


والطريقة العتادة لتناول هذه المشكلة تبدأ بالتحكم فى احتال ا خطاً من النوع 
الأول ( وهو الخطاً الأكثر خطورة ) وذلك بوضع حد أعلى للاحتال © فنختار 
هذا الحد قيمة صغيرة مثل ۰,۰۵ أو ۰,۰۱ ثم نحسب على أساسها كلا من منطقتی 
قبول ورفض الفرض الصفرى من واقغ ما لدينا من بيانات ومن معرفتنا بتوزیع إحصاءة 
الاختبار . بعد ذلك نقوم بحساب الاحتال 8 ء فإذا كان هذا الاحتال صغيرا تكون 
المشكلة قد حلت تلقائيا ء أما إذا كان كبيرا بدرجة لا نستطيع معها ا جازفة به وجب 
علينا أن نعمل على تخفيض هذا الاحتال . وهذا ما سنتناوله فى البند ( ۷ - ه ) بعد 
تقدبم طريقة حساب هذا الاحتال والعوامل المؤثرة عليه . 


يقة إيجاد احتال احطاً من النوع الثانى : 


نفرض أننا اخترنا مستوى الدلالة بن وحددنا عند هذا المستوى كلا من منطقة 
الرفض © ومنطقة القبول 7 للفرض الصفری مع ملاحظة أن بارامتر إحصاءة 
الاختبار يتحدد هنا على أساس التسلم بصحة هذا الفرض . بعد ذلك نوجد احتال 
وقوع قى المتغير فى منطقة القبول ۲ على أساس أن الفرض الصفرى زائف وأن 
الفرض الآخر هو الصحيح فيكون هذا الاحتال هو احتال قبول الفرض الصفری 
عندما یکون زائفا أى هو الاحتال 6 للخطأ من النوع الثانی مع ملاحظة اختلاف 
بارامتر (حصاءة الاختبار . وعلی هذا فحساب الاحتال ‏ یکون على خطوتين هما : 

(أ) تحدید منطقة القبول على أساس صحة الفرض الصفری » 

(ب) إيجاد احتال وقوع التغیر فى هذه النطقة على أساس أن الفرض الآخر 
هو الصحيح . 

سنوضح هذا الأسلوب ساب قيمة الاحتال 6 فى عدة حالات نبدأها فى 
البند (۷ - ۲) بحالة الاعتبار ذی الجانب الواحد لفرض عن متوسط مجتمع معتدل 


۳۳۰ 


مع بيان العوامل المؤثرة على قوة الاختبار و كيفية زيادة هذه القوة ء ثم نطبق ذلك 
كله على ثلاث حالات أخرى نقدمها فى البنود الثلاثة الأخيرة . 


(۷ - ۲) حساب قيمة 6 فى اختبار فرض عن متوسط معتدل - حالة الاختبار ذى 
الجانب الواحد . 


مغال (۷ - )١‏ : 
اعتبر مجتمعا معتدلا تباينه 0 = 4٩‏ ووسطه الحسالى يلم غير معروف . بين 
كيف تستخدم الوسط الحسابى ست لعينة عشوائية من الحجم له = ۲۵ لاختبار 
الفرض الصفرى ۸ = ۷۵ ضد الفرض الآخر مم > ۵ عند مستوى الدلالة 

. ۷٦ = ثم أوجد قوة الاختبار عندما بير‎ ٥ 
: الحل‎ 

نظرا لأن انجتمع معتدل فإن المتغير سح الذى يعبر عن الوسط الحسالى للعينات 
من الحجم ىہ يكون ذا توزيع معتدل وسطه الحسالى مم واحرافه المعيارى © - 
راجع البند ٦(‏ - 6۳ - وبالتای يكون. للإحصاءة 


2 -۔ جرا 
0 


توزيع معتدل معیاری : مع (۰ ۰ .)١‏ 

لدینا 0" = یں به = ۲۰ ين = ه.,. واذن ‏ = إل = ١,1‏ 
الفرض الصفری ف : بر = ۷۵ 

الفرض الآخر ف, Vo <p:‏ 

نظرا لأن الاختبار ذو جانب واحد هو الجانب الأيمن فإن منطقة الرفض ۲ هی 


۲۲۱۹ 


تلك النطقة التى يأخذ فيا الوسط الحسابى 2 لعينة من الحجم ۲۵ قيمة آکبر من 
العدد ١‏ حيث : 


ل ر تت > ) = مني تحت الفرض الصفرى ر = ۷۵ 


E 0‏ رہ 


را وا 
أى ل ر ع إ 22ا 57 
را 
9 
من جدول المساحات أسفل المنحنى المعتدل العیازی آنجد أن 
Vo - |‏ = ٦٦ا‏ ومنہا ١‏ ۳۹ ۷,۸ = ۷۷,۳ تقریبا ' 


۱, 


مسب مطقة القول سي 


ف : مع (۷۵ ۰ 1,4( 


۷۵ ۷۷,۳ - 


)١ - 7 الشکل‎ 


منطقتا القبول والرفض فى اختبار ذى جانب واحد 


وإذن المنطقة التى نرفض فما الفرض الصفرى بم = ۷۵ حين يكون هذا الفرض 
صحيحا وعند المستوى » = ه.,. هی تلك المنطقة التى تأخذ فیہا الأوساط 
الحسابية للعينات ذوات الحجم 5 قيما تزيد عن VV,‏ واحتال وقوع المتغير 


۲۲ 


فى هذه المنطقة هو 0./.وتعبر عن هذا الاحعال مساحة الجرء انظلل بالشکل 
)١ - 0‏ . وعلى ذلك تتحدد قاعدة الاختبار کالاتی : 

« ذا وقع الوسط ا لحسابی س لعينة عشوائية من احجم ۰۵ فى المنطقة ۲ = 
| س : سا > ۷۷,۳ ] نرفض الفرض الصفری ف عند مستوی الدلالة ٥‏ 
والا نقبل ف ‏ . 

أما منطقة قبول الفرض الصفری فهی بالطبع المنطقة تت < ۷۷,۳ المكملة لنطقة 
الرفض . أى آننا نقبل الفرض الصفری إذا كان الوسط ا حسابی لعينة عشوائية من 
الحجم ۲۵ مأخوذة من التوزيع الممثل هذا الفرض یساوی أو يقل عن ۷۷,۳ 
ونسبة هذه العینات هی ۹۵ من العینات التی توخحذ من هذا التوزیع ۲ 

ولكن ماذا لو كان الفرض الصفرى رائفا والفرض الآخر هو الصحيح ؟ نفرض 
مثلا أن القيمة الصحيحة هی يإ = ۷٦‏ ( وهذه قيمة تحقق الفرض الآخر 
۷إ > °( . 
فى هذه الحالة یکون للمتغیر سح توزیع معتدل : مع (۷۲ ۰ )١,4‏ » وینتج ما یل : 

8 = احتال قبول الفرض الصفری عندما یکون زائفا والفرض الاخر 

)م = ۷٦‏ هو الصحیح 

احال وقوع قم التغیر سح فى منطقة القبول © حين يكون هذا المتغير 
توزیع معتدل مع (۷۲ ۰ )١,5‏ 
ل ہب < 6۷۷۱۳ حيث سہ : مع (۰۷۲ )١,5‏ 
"گی ا لقف 


,۶ پت او و 
1 یا / ( 


من جدول الساحات أسفل النحنی العتدل العیاری نجد أن 
6 = ۰,۸۲۳۸ = ۰,۸۲ تقریبا 


۱۳۳ 


وهذا هو احتال الوقوع فى الخطأ من النوع الثانى . أما قوة الاعتبار عندما 
تأخذ بر القيمة ۷٦‏ فهی هه = ١‏ - 8 = ۰,۱۸ 

لتوضح ذلك هندسيا نرسم کا فى الشکل 7 - ۲) توزيع المتغير س فى 
حالتين » أولاهما عندما يكون الفرض الصفری ف صحيحا ويكون التوزيع 
ا متوسطه ۷۶ راہ عندما کرت رس ف موي 
التوزیع معتدلا متوسطه ۷٦‏ . 


ل مطقة القبول سى 


فی : مع (۷۵ 0,۶ 


الشکل 7 - ۲) 
التوزيع الممثل للفرض الصفری والتوزیع المثل للفرض الآخر 
ر مساحة اججزء الظلل تعبر عن الاحتال ۵ فى اخعبار ذی جانب واحد ) 


من هذا الشکل يتبين أن بعض العینات التی تنتمی إلى توزيع ف تکون 
متوسطاعہا واقعة فى منطقة القبول لتوزيع ف ونسبة هذه العینات هی نسبة الجزء 
من توزیع ف الذى يشترك مع توزيع ف فى منطقة القبول » وهی تعطی 
بالاحغال ل (س < ۷۷,۳) محسوبا من توزیع ف وهذا الاحتال هو بالضبط 
احتال قبول الفرض الصفری عندما یکون الفرض الآخر هو الصحیح ۰ أى هو 
الاحتال 8 للخطأ من النوع الثانى . 


۲۳٤ 


( یلاحظ أننا لا نستطيع حساب قيمة ۵ إلا إذا حددت قيمة معينة مثل 
۷٦۴ ۸‏ للبارامتر بم تحقق الفرض الآخر( وهو بم > ۷۵) وذلك لكى يتحدد 
التوزيع المثل للفرض الآخر تحديدا تاما) . 
(۷ - ۲ - ۸ دالة القوة POWER FUNCTION‏ 
فى هذا الثال وجدنا أن قوة الاختبار عندما نفترض أن بير = ۷٦‏ هی ۰,۱۸ 
وتختلف هذه القوة بحسب قيمة بم فاذا افترضنا أن بر = ۷۷ ند بنفس النطق 


6 عل وص سج ۷۷,۳) حيث سمح : مع (۷۷ء ۱:4) 


LA ۰۰ AOE RA © 


2 = ل ع < ۰,۲۱ 
١5‏ را ( / ( 


۰,2۸ وبالتای یکون قوة الاختبار هر = ۷ ۸ ے‫ ٢٤و‏ 


وبالثل : باخذ عر = ۷۸ گر انم = ۳۱,. و هه - ۱٩‏ 
وباخذ ير = 4۷۹ نجد أن 8 = ۰,۱۱ و ىه - ۸۹ 
ویاعذ و = ۰ ند أن 8 < ۳.ر. و ہے ۰,۹۷ ... الم 


ومن هذا نرى أن قوة الاختبار تتوقف على البارامتر م ای هی دالة د فى م تأخيذ 
الصيغة الاتية : ۱ 
دالة قوة الاختبار = د رم = و = -١ =  -١‏ ل سس وچ ) 

ل رت > ) حيث مد : مع چل  )١,4‏ 


د عند قيمة معينة ل تسمی قوة الاختبار عند القيمة بلل) . 


۳۳۵ 


وقبل دالة القوة بيانيا کا فى الشکل (۷ - ۳) الذی یوضح أنها دالة تزايدية › 
تزيد قیمتہا كلما بعدت قيمة هم التی بحددها الفرض الآخر عن قيمة 4 التی بحددها 
الفرض الصفری . * 


د (/م) = قوة الاختبار 


الشکل 7 - ۳ 


منحنی القوة لاختبار الخال (۷ - ۱) - اختبار ذو جانب واحد 


فی هذا الخال وجدنا أن احتال الخطأ من النوع الثانی ۵ = ۰,۸۲ ومن الواضح 
أن هذا الاحتال هو احتال کبیر هذا الخطأ لا ينبغى أن نسمح به حين نتخذ قرارا 


۲۳۹ 


بشآن رفض أو قبول الفرض الصفری لأنه یجعلنا نشك فى حساسية الاختبار » 
بمعنى أنه إذا كانت :0 = 4٩ = "0 » ٠,٠٠‏ وآخذنا عينة من الحجم ىہ = ۲۵ 
فان هذه العينة لا تكون قادرة على القییز بین الفرضين بدرجة كافية من الثقة ع 
إذ بالرغم من أن ۸٩۵‏ من العینات المأ حوذة من التوزیع الذى يفترض صحة الفرض 
الصفرى چم = ۷۰) تقع فى منطقة القبول » إلا أن 1۸۲ من العينات المأخوذة 
من التوزيع الذى يفترض صحة الفرض الآخر ((/ = )۷٦‏ تقع أيضا فى المنطقة 
ذاتها . وهذا التداخل الكبير هو الذى نعنيه بقولنا إن الاختبار ذو قوة ضعيفة أو أنه 
اعقيان غیر حساس . 


فى مثل هذه الحالة يجب أن ندخل تعدیلا فى تصمم التجربة التی تمدنا بالبيانات 
التى نتخذ قرارنا على أساسها لتلافى الوقوع فى خطأً كبير من النوع الثانی ولإعطاء 
الاختبار قوة كافية للتمييز بين مختلف الفروض . وی بحثنا عن التعديل اللازم 
لتحقيق هذا الغرض نبداً بتدارس العوامل (إآت#وثر فى هذا الخطاً . 


(۷ - ۲ - ۲) العوامل المؤثرة فى الخطأ من النوع الثانى : 
بالتأمل فى المثال السابق یتبین لنا أن الاحتهال 8 للخطأ من النوع الٹانی وقوة 
الاختبار مه يتوقفان على القم الاتية : 
)١(‏ القيمة التى تختار للاحتال بن للخطأ من النوع الأول : 
ذلك لان هذه القيمة هى التی تحدد القيمة الحرجة | ( تساوی ۷۷,۳ فى هذا 
المثال ) التى تفصل بین منطقتى الرفض والقبول . وكلما صغرت قيمة 0# كلما 
صغرت منطقة الرفض وأزيحت ا إلى البمين ( فى هذا المثال ) واتسعت منطقة القبول 
وبالتال زاد احتال هذه المنطقة تحت الفرض الاخر . ومن هنا يمكننا تقبل ا حقیقة 
الاتیة : 


۳۳۷ 


كلما ضر الاحتمال © للخطأ من الضوع الأول 
كلما كبر الاحتال 6 للخطأ من النوع الثانی وصغرت قوة الاختبار . 


وهذه الحقيقة تعطينا سببا وجیہا يبرر التقليد المتبع باختیار یم = هءرء لو 
به .,.١-‏ لان اختيارنا لقم تقلعن ذلك یؤثر تاثيرا سيئا فى الاحتال 6 الذى 
يمكن التحكم فيه بتكبير حجم العينة کا سيتبين بعد . 

(۲) قيمة البارامتر ۸ 


بالتأمل فى قم 8 أو مه التى حسبناها فى البند (۷ )١ - ۲٠‏ نجد أن هذه 
اليم تتوقف على بعد القيمة بل التی بحددھا الفرض الآخر عن القيمة م التى 
یحددها الفرض الصفرى . ومن الناحية الهندسية إذا كانت ل » ل قريبتين من 
بعضهما أى كان متوسطا توزيعى ف, » ف قريبين من بعضهما فإن التداخل 
بين هذين التوزيعين فى منطقة القبول يكون كبيرا وهذا يؤدى إلى كبر الاحتال 
8 وصغر قوة الاختبار . أما إذا كانت ي بعيدة عن مر فإن هذا التداخل يكون 
صغيرا ويؤدى إلى صغر الاحتال @ وكبر قوة الاختبار . وتتضح هذه ا حقیقة أيضا 
عند التأمل فى متحنی دالة القوة المبين بالشكل (۷ - ۳) . ومن هنا يمكننا تقبل 
الحقيقة الآتية : 


كلما زاد الفرق بين القيمة التى يحددها الفرض الصفرى 
للبارامتر امختبر والقيمة التى يحددها الفرض 
الآخر . كلما صر الاحتال © وزادت قوة الاختبار 


: اخطاً العیاری لاحصاءة الاختبار‎ )٣( 
١,4 = كان الخطاً المعيارى لاحصاءة الاختبار هو ك‎ )١ - ۷( فى المثال‎ 
ووجدنا أن قيمة العدد أ الذى يفصل بین منطقتى الرفض والقبول هی ۷۷,۳ . إذا‎ 


مرو 


۳۳۸ 


أجرينا تعدیلا فى هذا المثال بحيث یصبح الخطأ العیاری أقل من ۱,4 نجد أن | 
تصغر وتزاح النقطة الممثلة لها على توزيع الإحصاءة سح إلى اليسار وبالتالى تصغر 
منطقة القبول ويقل الاحتال 8 . فمثلا إذا أخذنا © = ١,١‏ فان 


ES EES سند‎ ed 
١١ 

۷۵ - | ۰ 

7 


= 1,54 .2۱.۰ ۷۱,۸۰۵ وهذا العدد أصغر من ۷۷,۳ ومن 


هنا يمكننا تقبل الحقيقة الآتية : 
صَعْر الخطأ المعيارى لاحصاءة الاختبار 
كلما صغر الاحتال 6 وزادت قوة الاختبار . 
ومن الواضح أن قيمة الکسر © تتوقف على قيمتين هما الإنحراف العیاری 0 
للمجتمع وحجم العينة ده » ويصغر هذا الکسر ( أى يصغر اخطا المعيارى ) إذا 
صغرت قيمة 7 فقط.أو كبرت قيمة ده فقط أو صغرت © وكبرت ىہ فى الوقت 
(۷ - ۲ - ۳) كيفية زيادة قوة الاختبار : 
فى الفقرة السابقة وجدنا أن قوة الاختبار تتوقف على أربع قم هی © » بل 
7 ىہ . ولا كانت القيمتان ٥۷‏ » ]] تتحددان سلفا بحسب خبرة الباحث وطبيعة 
المشكلة التى يتناو ها » لا يبقى لدينا من التاحية الإحصائية لزيادة قوة الاختبار إلا 
الاعتئاد على تصغير الخطأ المعيارى .© وذلك بتصغير 0 أو تكبير ىہ . 
ونظرا لأننا نقدر عادة تباین ا جتمع 0" من تباین العينة فان زيادة قوة الاختبار 
تقتضى أن نحرص على ألا يكون هذا التقدير أكبر ما ينبغى وهذا لا يتأ إلا 


۲۳۹ 


بالتحكم الجيد فى ظروف التجریب واستبعاد تأثیر أية عوامل خارجية تؤثر فى 
المشاهدات وتسهم فى زيادة تباينها . 
آما زيادة حجم العينة فهو العامل الرئیسی الذی نعتمد عليه فى زيادة قوة 
الاختبار » وهذه آهم نتيجة نخرج بها من هذا الفصل وتتلخص ف الحقيقة الاتية : 
إذا تساوت جميع الظروف . كلما كبر حجم العينة 
كلما صغر الاحتال 0 وزادت قوة الاختبار ۹ 


الحد الأمفل لحجم العينة : 


عل آن کفاءة التجریب تستدعی ألا یکون IE‏ کب 
ما تتطلبه هذه العملية من جهد ووقت وتکالیف » ومن الناسب إذن وضع حد 
اَل حجم العينة يحقق الهدف المنشود من زيادة قوة الاختبار دون تحمل أعباء 
لا ضرورة ها .غير أنه لاتوجد قاعدة عامة لتحديد ا حجم الناسب للعينة ء إلا 
انا نستطیع ذلك فى بعض ال حالات الخاصة ومنها الحالات التی یتناوها هذا الفصل . 

ففى حالة اختبار فرض عن متوسط مجتمع معتدل » نفرض آننا حددنا مسبقا 
قيمة 0 وقیمتی الفرض الصفری والفرض الاخر . إذا آردنا أن نضمن أن ياخذ 
احقال الخطأ من النوع الثانى قيمة محددة 8 يمكن إثبات أن الحد الأعلى سحجم 
العينة الذی يحقق هذا الضمان ينتج من حل ا عادلة الاتية : 


خع.ہ,ے شا )0 


حيث اخ ٢‏ = الخطأ المعيارى لإحصاءة الاختبار 
> ف = الفرق بین القيمة التى يحددها الفرض الصفرى والقيمة التى بحددھا 
الفرض الا خر 


۲:۰ 


أما ع, » ع, فتتحددان بحل التباینتین الاتیتین : 
۳۹ إذا كان الاختبار ذا جانبین 
۵۰( <ع,) < 86 


حیث مع هو التغیر العتدل العیاری : مع (۰۰ )١‏ . أى أن ع ۰ ع توجدان 
من جدول الساحات أسفل النحنی العتدل العیاری هجرد التعویض عن قیمتی 
» » 6 . والعادلة )١(‏ هى معادلة عامة فى حالة اختبار فرض عن متوسط مجتمع 
معتدل أو اختبار الفرق بين متوسطی مجتمعين معتدلین » مع بعض الاختلافات 
فى حساب القم التی تتر کب منها هذه العادلة کا سئرى بعد . 


مثال (۷ - ۲) : 


اعتبر المثال (۷ - )١‏ حيث 0 = ۰4٩۹‏ يم = ۰,۰۵ نريد اختبار الفرض 
بم = ۷١‏ ضد الفرض مإ > ۷۰ . وإذا أخذنا مل = ۷۸ فاوجد الحد الاعلی 
لحجم العينة الذى يضمن أن تكون 8 = ۰,۰۸ 
الحل : 

خ 20> -«- 7 

ف f=‏ - | >- ۷۸ - ۷۵ ع 
من جدول الساحات أسفل النحنی العتدل العیاری نجد أن : 
ل 8 > ع ) = بن = ه.,. تعطی ١,54 = ٤‏ ( اختبار ذو جانب 
واحد ) 
»ل 2 (Cz‏ - 86 


١,1١ - = 6 تعطی‎ ۸ 


بالتعویض ف العادلة (۱) ينتج أن : 
یه 64 - (= اور ۳,۵ 


ىہ = وخ تنظ" = ۰٥۰,۹4۹۹‏ 


0 
أى أننا إذا أعدنا التجربة بأخذ عينة عشوائية من ا حجم ۵۱ ( بدلا من ا حجم 
۰ فإننا نضمن أن يكون احتال الخطأ من النوع الثافى 6 = ۰,۰۸ ( تحقق 
من ذلك بأخذ ىہ = ١ه‏ وإثبات أن القيمة الحرجة 1 - ۷۱,۰۰۷ والاحتال 
0 = ۰,۰۷۷۸) . يلاحظ أننا استطعنا أن نضمن احتالا صغیرا هو ۰,۰۸ للخطاً 
من النوع الثانى ( بدلا من الاحتال 6 = ۰,۳۱ الذی وجدناه فى عينة باحجم 
٥ءء‏ إلا أن ذلك كان على حساب زيادة حجم العينة إلى الضعف تقریبا فى 

هذا المثال . 


(۷ - ۳) حساب قيمة 0 فى اختبار فرض عن متوسط مجتمع 
مثال (۷ - ۳) : 


بأخذ بیانات الثال (۷ - ۱) بيّن كيف تستخدم الوسط الحسالى لعينة لاختبار 
الفرض الصفری ف ۷١ =  :‏ ضد الفرض الاخر ۸ 3ے ۷۰ عند مستوی 
الدلالة ٠,٠٠‏ . حدد قوة الاختبار عند يم = ۷٦‏ وارسم دالة القوة لهذا الاختبار . 


ال : 
نظرا لأن المجتمع معتدل یکون للمتغير حح توزیع معتدل ‏ : مع لإ  »‏ ) 
وبالتالى يكون لللاحصاءة 


2 > ۸ توزيع معتدل معيارى : مع (۰۰ .)١‏ 
ر80 


۲۰۲ 


ونظرا لأن الاختبار ذو جانبین فان منطقة رفض الفرض الصفری تالف من جزءين 
متساویین فى جانبی التوزیع . لتکن | هی القيمة الحرجة التی تحد منطقة الرفض 
الهنى من الیسار » ولتکن ا, هى القيمة ا حرجة التی تحد منطقة الرفض الیسری 
من الین . انظر الشکل (۷ - 4) . 


اج مطقة الول لطم 


ف 7 مع (۵ ۱,۶۰۷) 


۰,۰۲۵ 


0 


ا = ۷۷,۷ Vo‏ لك ۷۲,۲۹ 


الشكل 7 - 4) 


منطقتا الرفض والقبول فى اختبار ذى جانبين 


لإيجاد قيمتى 1 3 3 نستخدم جدول المساحات أسفل المنحنى المعتدل المعيارى 


کالاتی : 
پ ہیں و رن حيث سم : مع (۰۷۵ )١,5‏ 
دكا وب ١‏ - ۷۵ ۲ | -۷۵ 
ا مت لا ) = ۰,۰۲۵ ای ل © > ١‏ ) = ۰,۰۲۵ 
روا ١5‏ ا 
| - ۷۵ 
ا = ۱,۹۲ ومنها | = ۷۷,۷6 


سے عن و = ۰,۰۲۵ حیث سمه : مع (۰۷۵ )١,١‏ 


Yo - |‏ 
ل دع >< ل = ۵ ۰,۰۲ 
) کچ ( 


1 سے 5ا ومنها ا = ۷۲,۲۵٢‏ 


وإذن تتحدد منطقة قبول الفرض الصفرى حين يفترض صحته بالفترة 
۷۷,۷٤ ۰۷۲,۲۰ (‏ ) وتكون قاعدة الاختبار کالاتی : 

« إذا وقع الوسط الحسالى لعينة عشوائية من الحجم ۲۵ خارج المنطقة 6 = 
سا : ۷۷,۷6 > سن > ۷۲,۲] نرفض الفرض الصفرى ف عند مستوى 
الدلالة ۵ .ره والا نقبل ف ) 

نحسب الآن الاحتال 0 عند مم = ۷٦‏ وفقا للمنطق السابق . 

0 = احتال وقوع قم التغیر سح فى منطقة القبول (۷۲۲۲ء ۷۷,۷) تحت 

الفرض الآخر م = ۷٦‏ 

حال (كلارلالا > & > (VY,‏ حيث سہ : مع (٦۷ء )١,4‏ 

ر ف۷۷ ۷٢ ٢‏ پ ۷۱۰ 2۷۲,۲۱ ۷۰ 


جد 


1 ١ ۱,۶ 


ل ١,۲٢‏ > ع > - 6۲,۱۷ = ۰,۸۹ تقریا 

.. قوة الاختبار عند )م = ۷ هی ی = ۱ - ۰,۸۹ = ۰,۱۱ تقریبا 
لتوضیح ذلك هندسیا نرسم کا فى الشکل (۷ - ه) توزیع التغیر سه تحت 

کل من الفرضین ف : ير = هلا وف : ۸ = ۰۷٦‏ من هذا الشکل يلاحظ 


۲٤٤ 


أن الاحتال 6 = ۰,۸٩‏ هو نسبة الجزء من توزیع ف الذى يشترك فى منطقة 
القبول مع توزيع ف » وهذه النسبة تعبر عنہا مساحة الجزء المظلل من الشکل 
EY)‏ 


ف : مع (۷۲ ۰ ار ف : مع (۷۵ ۰ )١,4‏ 


أى - ۷۲۷۷ ۷٦‏ ۷ أ ے V۲,‏ 


الشكل ۷ - ه) 


التوزيع المثل للفرض الصفرى والتوزيع الممثل للفرض الآخر 
( مساحة الجزء المظلل تعبر عن الاحتال 6 فى اختبار ذى جانبين ) 


فى هذه الحالة تأخذ دالة قوة الاختبار الصيغة الآتية : 

د جس = ل (ت > ان + ل رصح لب 
= ١1-ل‏ را > ير> ا) 

وفى هذا المثال نجد أن : 
د هم = ١‏ حل ۷۷,۷۱ > <F‏ 0۷۲,۲۲ حيث جمد : مع هل )١,4‏ 
وقد وجدنا أن د (5لا) = ١ح‏ ۰,۸۹ = ۰۱۱ 

وباثثل نجد ما یی : 
د (۷۷) = ۰٣ر‏ ور (۷۸) = ۰,٥۷‏ ود(۷۹) = ٣۸ر۰‏ ود(١ل)‏ = وی 
... الح . ومن القائل نجد أن 
د )۷٤(‏ = ۰,۱۱ ود (۷۳) = ۰,۳۰ ود (۷۲) = ۰,٥۷‏ ود (۷۱) = ۰,۸۲ 
ود( = نه الم 


۲۰ 


والشکل (۷ - )١‏ يمثل هذه الدالة بیانیا . 


۷۰ VI VY ۷۳ ۷6 ۷۵ ۷ VY ۷۸ ۹۷۹ ۰ 
)1-۷( الشکل‎ 


منحنى القوة لاختبار الخال (۲-۷)- اختبار ذو جانبن 


إن الملاحظات والحقائق التى ذكرت ف البند (۷ - ۲ - ۲) عن العوامل المؤئرة 
فى قيمة 6 تنطبق هنا أيضا . فكلما صعُر الاحال 04 كلما صَغُر جزءا منطقة 
الرفض ۰ واتسعت منطقة القبول وهذا يؤدى إلى زيادة الاحتال 0 وصغر قوة 
الاختبار . كذلك كلما بعدت القيمة بم التى يفرضها الفرض الآخر عن القيمة 
التى حددها الفرض الصفرى كلما قل التداخل بين توزيعى ف . ف وصغرت 


۲:۹ 


6 وزادت قوة الاعتبار . وأخيرا كلما تقص ا خطاً العباری سواء بتصغیر الانحراف 
العیاری © للمجتمع أو بزيادة حجم العينة » كلما صغرت ۵ وزادت قوة 
الاختبار . 

وجدير باللاحظة هنا أنه إذا تساوت جميع الظروف فان الاحتال 8 للخطأً 
من النوع الثانى يكون أقل فى الاختبار ذى الجانب الواحد منه فى الاختبار ذى 
الجانبين » أى أن الاختبار ذا الجانب الواحد يكون أقل تعرضا لهذا النوع من 
الخطا . 

وما فى البند (۷ - ۲ - ۳) حين نتناول اختبارا ذا جانبين لفرض عن متوسط 
مجتمع معتدل » إذاتحددت قم ٥۷‏ » مر » © وأردنا أن نضمن أن يأخذ احتال الخطأً 
من النوع الثانی قيمة محددة 6 فإن الحد الأعلى حجم العينة الذى يوفر هذا الضمان 
هو ذلك الذى ينتج من حل نفس العادلة )١(‏ السابق تقديمها وهی : 

ف 


3 0 3 


aE e 


والفرق فى استخدام هذه المعادلة بين ا حالتین يحدث فقط فى حساب القيمة ع 
مثال 7 - 4) : 


فى المثال (۳-۷) حيث ۲ = ۰4٩‏ 0۵ = ۰,۰۵ = ۷۵ إذا أخذنا 
/, = ۷۸ فأوجد الحد الأعلى لحجم العينة الذى يضمن أن تكون 8 = اوه . 


لع ع) =۵ < ۲۵.,. وما ع, = ١,۹١‏ ( اختبار ذو جانبین ) 
ل (E > E)‏ = 8 = ۱۰,. وبا ع - - ۱,۲۸ 
٦ 0‏ - 6:۲۸ ۳۲ ۱,۰۸ 


ومنہا به = (۷ × 0۵,۰۸ = ۵۷,۱۵ 
أى أنه يكفى أن نأخذ عينة حجمها ۵۸ لنضمن أن تكون 6 = ٠,٠١‏ ( تحقق 
من ذلك بأخذ به = ۵۸ وإثبات أن القيمتين الحرجتين هما | = ۷۹,۸۰ 
اب > ۷۲۳,۱۹۹ وأن 0 = ۰۹۸۱,) 


)٤ - ۷(‏ حساب قیمة 6 فى اختبار الفرق بین متوسطی مجتمعين 
معتدلين : 

نستخدم نفس الأسلوب القدم فى البندين السابقين مع مراعاة طريقة حساب 
الخطأً المعيارى التی تتطلبها هذه الحالة . 


مثال (۷ - 8) : 


لتجربة أقراص لانقاص الوزن عند النساء » اختيرت 4۰ من إناث القطط المنزلية 
وقسمت عشوائیا إلى مجموعتین بكل منہا ۲۰ قطة ووضعت المجموعتان تحت نفس 
الظروف والنظام الغذائی فيما عدا أن الأقراص كانت تضاف إلى غذاء واحدة فقط 
من ا جموعتین . وبعد ستة أسابيع وباستخدام مقياس معين حسب الوسطان 
الحسابيان سم » سم للمجموعتين . إذا اعتبرنا أن المجموعتين مستقلتان 
ومأخوذتان من مجتمعين معتدلين تباین كل منها 40 ومتوسطاهما بل » مال : 
( أولا ) بين كيف نختبر الفرض الصفری مل = مم ضد الفرض ا © لال 
عن مستوى الدلالة ۰۵,» . 
۲۸ 


( انیا ) أوجد قوة الاختبار عندما یفترض أن الفرق بين متوسطی ا جتمعین یساوی 


۳ وحدات ۱ 

( ٹالٹا ) أوجد الحد الأدنى حجم العينة الذی يضمن أن یکون الاحتال 8 للخطاً 
من النوع الغانی يساوى ل ۰ 

ا حل : 


(أولا) 
نظرا لأن ا جتمعین معتدلان والعينتين مستقلتان فان التغیر العشوائی 
سمه ع يكون ذا توزيع معتدل وسطه الحسالى لل د لل وتباينه يساوى 


0 0 ۲ 0 ,۶ 
+ = الاآن 6" = 0" خرن وه کہ ع به 
85 ن 7 ۱ ۲ ۱ ۲ 


ع قم ل عن رن من 


۱ 0۲ 
له 


توزیع معتدل معیاری : مع (۰ ۰ ۱) . 


4یا 0" = 6 = .4 وی کہ - ۲۰ 
۱ ۱ 


۲ 
0۷ ۶ 
اذن | س | ك = ۲ وهذا هو الخطا العیاری للاحصاءة 


۲:۹ 


الفرض الصفری ف هو ل = لام 

الفرض الآخر ف هو ل # لل (اختبار ذو جانبين ) ۰ ,0 = ٠,٠١‏ 
نظرا لأن الاختبار ذو جانبین فإن منطقة رفض الفرض الصفرى تتألف من منطقتين 
عند ذيلى التوزيع يحدهما العددان آ, » ا, بحيث 

لوه - سم > ام ع و ل وص ساس <ا) = دوه 
على أن يحسب كلا الاحتالین على أساس التسلم بصحة الفرض الصفری 

لل = ل أى من الإحصاءة 


سس تست سس 


E BET تھے‎ AEST 


۲ ۲ 


التى تتبع التوزيع المعتدل المعيارى : مع( .)١‏ 


لدينا ل رس - س < |( 


1 
۸ 
6 
مذ‎ 
6 
| 
۳ 
۸ 
vv 
3 
Ii 


۱ 
لك < ۱,۹ ومنا ! = ۳,۹۲ 


۱ 
یه ار توا ومنها || = -۳,۹۲ 


أ, = ۳,۹۲ أ = ۳,۹۲ 


الشکل 7 - ۷) 


وإذن تالف النطقة التی نرفض فيها الفرض الصفری ف : لل - با عند 
الستوی ۰,۰۵ من ات حاد المنطقتين رسب -س) >۳,۹۲ ورس بب )<> -۳,۹۲ 
أى من النطقة التی یاخذ فیہا الفرق بین الوسطين الحسابيين للعینات من الحجم ۲۰ قیما 
تزید عن ۲,۹۲ أو قيما تقل عن ۳,۹۲ واحتال هاتين النطقتین معا تعبر عنه 
مساحتى الجزءين المظللين بالشكل (۷- ۰۷ وتكون منطقة القبول هی المنطقة 
المكملة طاتين المنطقتين ای المنطقة التى تحددها الفترة ( - ۰۳,۹۲ ۳,۹۲ ) وتتحدد 
قاعدة الاختبار کالاتی : 


« إذا وقع الفرق بین متوسطی عينتين مستقلتين من احجم ۲۰ خارج المنطقة 
بت اس نے سج ۳۳۹۷ E‏ سو دب ہار ضا نرفض الفرض الصفری 
فہ عند مستوی الدلالة ۵ دره وإلا نقبل ف 0 


ر ثانيا ) 

حساب قيمة 6 نحسب احتال وقوع قم التغیر سح - سح فى منطقة القبول 
على أساس أن الفرض الصفری خاطیء والفرض الآخر لل - مل = ۳ هو 
الصحيح . 


ور ری ھ ساح جك مق سيف ور چو اپ نظ 


۲٥۱ 


2 تد یت ےت RETO‏ 


من جدول المساحات 


وإذن قوة الاختبار عندما بل - بر = ۳ هی هه = ۰,۳۲ - انظر الشكل 
(۷ - ۸ . 


ف, : مع (۲.۳) 


0 


حل 


الشکل (۷ - ۸) 
التوزيع المثل للفرض الصفرى والتوزيع الممثل للفرض الآخر 


( مساحة الجزء المظلل تعبر عن الاحتال 6 للخطأ من النوع الثانى ) 


ر الغا.) 


لإيجاد الحد الأعلى لحجم العينة الذى يضمن أن تكون 6 = ۰,۱۵ نستخدم 
نفس المعادلة (۱) السابق تقديمها وهی : 


پ ےھ 


ویسعلرم الأمر هنا أن تکون العینتان مستقلتین ومن نف ۱ 


Yo 


0 ںہ = ۸۰ 1 

أى أنه يكفى أخذ عينتين مستقلتين حجم كل منهما ۰ لكى نضمن أن تکون 
6 = ۰,۱۵ ( تحقق من ذلك بأخذ ىہ = ۸۰ وإثبات أن | = ۱,۹٩‏ 
وا = -5و,ا وأن 8 = ۰,۱4۹۲) 


(۷ - ۵) حساب قيمة 6 فى اختبار النسبة : 

فی البنود الثلاثة السابقة كنا نتناول الأوساط الحسابية لعينات من مجتمعات 
معتدلة أو معتدلة تقریبا . على أن النطق الذى استخدمناه فى حساب الاحتال 8 
للخطاً من النوع الثانی وحساب قوة الاختبار ينطبق على أى مقاييس أخرى . وى 
الثال الاتی نتناول نسبة وقوع حدث ما فى مجتمع ما . 
مغال 7 - 5) : 

بينت الخبرة أن معدل الشفاء من مرض معين بواسطة علاج قیامی 0٠./٠ابتكر‏ 
علاج جديد يظن أنه أفضل من العلاج القیامی . بین كيف تختبر عند مستوى 


Yor 


الدلالة ۰,۰ ما إذا كان معدل الشفاء بالعلاج الجديد أعلى منه بالعلاج القیاسی ء 
وذلك باستخدام عينة من ٠١‏ مریضا بهذا الرض . حدد قوة الاختبار عندما 
یفترض أن معدل الشفاء بالعلاج الجديد ۷۰ . 


الحل : 

إن جودة العلاج تقاس بقيمة التغیر سہ الذی يعبر عن عدد الرضی الذین 
شفوا فى عينة من الحجم ١5‏ . وإذا اعتبرنا أن العينة عشوائية ذات و حدات مستقلة 
فإن المتغير سح یکون له توزیع ذی الحدين دلیلاه ىہ ۰ ع حيث نه = ۰۱۵ 2 

ولبحث أفضلية العلاج الجديد . علينا أن نقارن بين" الفرضين الآتيين : 
الفرض الصمّرى ف : ع = ٠,٦‏ ( لا یوجد فرق فى معدل الشفاء بين نوعى 

العلاج ) 

الفرض الآخر ف :اع > ٠,٦‏ (اختبار ذو جانب واحد ) 

إذا كان الفرض الصفری صحيحا » يكون للمتغير “۔ توزيع ذو حدين دليلاه 
له = ۰۱۵ ع = ,. ويمكننا حیععذ إيجاد توزيع احتال هذا المتغير بالحساب 
المعتاد ( أى من دالة الكتلة ) أو باستخدام الجدول (۳) فى ذيل هذا الكتاب مع 
أحذ دہ = ١۱ء‏ ح = ۰,٩‏ فنجد التوزيع الذى ننقله فى الجدول (۷ - ۲ الا . 


نظرا 99# الاختبار ذو جانب واحد هو الجانب الأيمن فان منطقة رفض الفرض 
الصفرى هی المنطقة التى ياخذ فيا المتغير حح قيما تزيد عن العدد أ حيث 
ل (س > )١‏ لاتريد عن له = ٠,٠١‏ ولإيجاد القيمة الحرجة | التى تحد التوزيع 
من الین نجرب بضعة قم مستعينين بالجدول (۷ - ۲) كالآتى : 

ل رہ > ۱) 


ل «س > ۱۳) = ۵ .وه 


/ 


ء ۵ ۲ 


ل رہ > ۱۲) = ,مره + oY‏ < ۰,۰۲۷ 
ل (سہ > ۱۱) ۰۱۷ ۲ سد ہو یہ 
وھذا الاحتال يزيد عن ۰۰,. 
إذن القيمة احرجة | = ۱۲ وتتحدد قاعدة الاختبار کالآتی : 
« إذا كان عدد الرضی الذین شفوا فى عينة من ٥١‏ مریضا يزيد عن ۱۲ نرفض 
الفرض الصفری ف أن ح = ,۰ عند مستوی الدلالة ۰,۰۵ وإلا نقبل 


ف 4 . 


احدول 7 -8) 


توزيع الاحمال لتغیر ذى حدين : حد (۱۵ ۰ )٠,٦‏ 


ل سس ل 
TES‏ 
۸ 


ہس 


عدد حالات الشفاء 


لحساب قوة الاختبار عندما يفترض أن ح = ۰,۷ نحسب احتال وقوع قم 
المتغير سح فى منطقة القبول وهی س < ۱۲ تحت هذا الفرض أى على أساس أن 
للمتغير سد توزيعا ذا حدين دلیلاه ١۱ء‏ ۰,۷ . 
احتال الخطأ من النوع الثانی = = ل(“ < ۱۲)حیث سم : حد ۱٥(‏ ۰ ۷ر٠‏ ) 
٦ال‏ سب > ۱۲) 
من الجدول (۲) بذیل هذا الکتاب وبأخذ به = ۱۵ و ع = ۰,۷ نجد آن : 
6 ع |= لاقي + ۱۳۱ + Gyno‏ = ل ۰۱۲۸ 
۲ = ۰,۸۷ تقریبا 
وإذن قوة الاختبار 


۱ 


ف = ۱ سد ۰,۸۷ = ۰۱۱۳ 
ويلاحظ أن قوة الاختبار ضعيفة ما یدعونا إلى الشك فى قدرة التجربة على 


اقییز بين معدل الشفاء فى العلاجین القلاي يديد . وينبغى حیغذ العمل على 
زيادة هذه القدرة وذلك بزيادة حجم العينة . 


حل آخر : 

فى هذا اشال يمكننا استخدام تقريب التوزيع المعتدل لتوزيع ذى 
الحدين ‏ راجع البند ٤(‏ - ) مع ملاحظة أن به ج = ۱۵ × .= ٩‏ > ه 
كا أن بدك = ۱۵ × 4,. = 5 > ٥ء‏ ويقترب توزيع ذى الحدين 
حد (۱۵ ۰ )١0,5‏ من توزيع معتدل متوسطه مغ = ىہ ج = 4 وانحرافه المعيارى 0 
= بأد جك = ۷ ۱۵ × 5,. × 4,. = ۱,۸۹۷ وبالتالى يكون للمتغير 


بے 52 دسا نا سان 
۰,۸۷ 


بالتقریب توزيع معتدل معیاری : مع .)٠١١(‏ 
لایجاد القيمة الحرجة | لدینا : 


۳۱۳5۹ 


0 زڑے فہی! ‏ ۱۳ ی 

5 س > | سح ل ع > سس = ۰6 وه ضا 
تہ تا ۱/۸۹۷ 7 
من جدول الساحات أسفل المتحنى العتدل العیاری نجد أن 


أ هره 


۱۲,۱۱۱ = ومنهاا‎ ر1٤‎ = e 
9 


واذن نرفض الفرض الصفری أن ح = ۰,1 عند مستوى الدلالة ۰,۰۵ إذا كان 
عدد المرضى الذين شفوا فى عينة من ۱۵ مريضا يزيد عن ۱۲. وهذه هى النتيجة 
التى توصلنا إليها بالحل الأول . كذلك : 

(Y> ~) d= 6‏ حيث مه : حد (١۱ء‏ ۰:۷) 

وبالتقريب بتوزيع معتدل وسطه الحسالى به 2 = ۱۵ × ۰,۷ = ۱۰,۵ 
واحرافه العیاری © = بأد ج ك = ۷ ۱۵ × ۰,۷ X‏ ۰,۳ = ۱,۷۷۸ 


نجد أن : 


= ل رس < ۳ےل 0ع < ۱۷ ۳ ۵ 6۰,4 
VV۸ / ۱ 6‏ 


= ل (€ < ۸,۱۳ = ۰,۸۷۰۸ = ۰,۸۷ تقریبا 
6 ف = ۱ ے ۸۷,ه = ۰,۱۳ 


مارین (۷) 

(۱) أخذت عينة عشوائية حجمها ىہ = ٥‏ من مجتمع معتدل تباینه ۱۵,۲۱ . 
بين كيف تختبر عند مستوی الدلالة ۰,۰۵ الفرض الصفری أن متوسط ال جتمع 
)م - ٠٠,١‏ ضد الفرض م غ3 ٥٥٤,٥‏ . آوجد قوة الاختبار عندما نفترض أن 
| = ۵4 . 

o۷ 


الفصل الثامن 
تحليل التباین وتصمم التجارب 


ANALYSIS OF VARIANCE 
& DESIGN OF EXPERIMENTS 


)١ - ۸(‏ التحليل الاحصای وتصمم التجارب : 

ييل بعض الباحثين التجريبيين إلى تصمم تجاربهم وتنفيذها » وبعد الانتهاء من 
الحصول على بيانات ينظرون في تحليل هذه البيانات إحصائيا . وهذا خطا كبير 
لأن إغفال الجانب الإحصالي أثناء وضع التصمم غالبا ما یؤدی إلى اختیار تصمم 
خاطىء لا تستخلص منه أية نتائج يعتد بها . وعلى العكس من ذلك » إذا أخذ 
الجانب الاحصايي بعين الاعتبار » فإنه لا يعاون فقط على تحليل البيانات تحلیلا 
علمياً سليماً بل يسهم بشکل أساسي في اختيار التصمم الأكثر كفاءة أى الذى 
يعطى أكبر قدر من المعلومات والنتائج بأدني حد من الجهد التجريبي » وهو 
بالاضافة إلى ذلك يقلل من مصادر أخطاء التجريب ویوضح طريقة تقدير هذه 
الأخطاء . فخطة التحليل الإحصائي هی جزء رئيسي من تصمم التجربة . وتقتضي 
هذه الخطة مراعاة عدة مبادىء لعل اهمها ما یل : 


( أولا ) العشوائية : RANDOMNESS‏ 


إن التقنية الاحصائية للتجريب تقتضي تطبيق مبدأ العشوائية في كل ما يتعلق 
بالتجربة منعاً لأى تحيز من أى نوع » وكوسيلة للتصدى مجموعة العوامل الثانوية 


۲۹ 


التي نعجز عن حصرها أو حساب التأثیر الطفیف الذی يحدثه كل منها وبالتال 
نعجز عن التحکم فیہا تجريبياً . 

(أ) فالعينة التي تختار من المجتمع ينبغى أن تكون عشوائية » فتکون مسحوبة 
بحسب خطة تضمن عدم وجود تحيز من أى نوع قد یؤثر فى عملية الاختيار . 

(ب) وإذا قسمت هذه العينة إلى أقسام لتطبيق أنواع مختلفة من المعالجات على 
هذه الأقسام ينبغى أن يكون هذا التقسم عشوائیاً لكى يتوفر لكل وحدة من 
وحدات العينة نفس الفرصة لتلقي أى من هذه الأنواع . 

(ج) کا أن توزيع نوع ما لمعالجة ما على وحدات قسم ما ينبغى أن يكون 
عشوائيا خاصة من حيث الترتيب الزمني . 
وبالنسبة لتقسم العينة هناك طرق تكفل عشوائية هذا التقسم » ومن هذه الطرق 
ما یل . 


(۱) رمی قطعة معدنية من العملة : 


نفرض مثلا أننا نرید تقسم ۲۰ حشرة إلى ٤‏ آقسام يحتوى كل مہا على ٥‏ 
حشرات لكى تتلقي الحشرات التي تدخل في قسم ما واحداً من ٤‏ معالجات مختلفة 
اب ح » ١‏ . نرقم الحشرات من ١‏ إلى ۱۲۰ . نأخذ كل حشرة على حدة 
العملة مرة واحدة ) . نحدد القسم الذى تدخل فيه الحشرة بحسب خطة كالآتية : 


الرمية الارن الرمية الثانية القسم ( المعالجة ) 
صورة صورة ۱ 
صورة كتابة ب 
کتابة صورة ۳ 
كتابة كتابة ۲ 


"5, 


فإذا أخذنا الحشرة رقم (۱) وظهرت كتابة في الرمية الأولى وصورة في الرمية 
الثانية فإن هذه الحشرة تدخل القسم ح أى تتلقى المعالجة ھ وهكذا بالنسبة 
للحشرات جميعاً . وإذا حدث أن امتلاً أحد الاقسام ( بخمس حشرات ) وجاءت 
رمية لهذا القسم نلغى هذه الرمية ونعيد الرمى . إن هذه الخطة تكفل أن تكون 
النواتج الممكنة من رمى العملة مرتين وهی ( صورة » صورة ) و( صورق 
كتابة ) و( كتابة » صورة ) و( كتابة » كتابة ) متساوية الاحتال إذ من الواضح 
أن احتال كل منها يساوى ١‏ بشرط أن تكون العملة منتظمة والرمی عشوائياً . 
وبهذا يكون لكل حشرة نفس الفرصة لتلقي أى من المعالجات الأربع . وهذا يعني 
توفر شرط عشوائية التقسم . نلاحظ أنه بالنسبة للحشرة الأخيرة لا نكون بحاجة 
إلى رمى قطعة العملة . 


(۲) رمی حجرة نرد : 

في المثال السابق مکن أن نستخدم خطة آحری کالا تية : 

نرمى حجرة نرد منتظمة عشوائيا . إذا ظهرت نقطة واحدة ندخل الحشرة في 
القسم ا وإذا ظهرت نقطتان ندخلها في القسم ب وإذا ظهرت ۳ نقط ندخلها 
في القسم ح وإذا ظهرت ٤‏ نقط ندخلها في القسم ء . أما إذا ظهرت ٥‏ أو 
٦‏ نقط فلا تحسب ويعاد الرمى . نلاحظ هنا أيضاً أن النواتج الستة متساوية 
الاحهال فاحتال كل منها يساوى + . 
(۳) استخدام ورق اللعب : 

حين یکون عدد الأقسام الطلوبة کبیرا يحسن استخدام ورق اللعب . نفرض 
نا نرید تقسیم ٦٦‏ حشرة إلى ۱۲ قسماً يحتوى کل منها على ه حشرات لکی 
تتلقی الحشرات التی تدخل فى قسم ما واحداً من ۱۲ معالجة مختلفة . نستخدم 
مجموعة من ورق اللعب بعد استبعاد الملوك الاربعة فیکون لدینا 4۸ ورقة . نحدد 
خطة کالاتية : 

کہ 


الواحد للقسم الأول والاثنين للقسم الثاني » ... ء ... والعشرة للقسم العاشر 
والولد للقسم الحادى عشر والبنت للقسم الثاني عشر . نأخذ کل حشرة على حدة 
ونخلط الورق جيداً ثم نقطعه عشوائیاً فیکون العدد القطوع هو الذی بحدد القسم 
الذی تدخل فيه الحشرة . نلاحظ أن احتال ظهور أى من الحالات الائني عشر 


يسا ۳0 . 
وب کہ ۱۲ 


إن الطرق سابقة الذكر هى رد أمثلة على طرق التقسم العشوالي ويمكن 
للباحث على ضوء هذه الأمثلة أن يبتدع طرقاً أخرى كثيرة » وذلك إضافة إلى 
إمكانية استخدام جداول الأعداد العشوائية الشار الا بالبند ١(‏ - ۲) . 


( ثانيا ) الاستقلال : INDEPENDENCE‏ 

يقتضي التحليل الاحصاني » خاصة في تحليل التباين ء افتراض استقلال أخطاء 
التجريب عن بعضها واستقلال المعا لجات عن أخطاء التجريب ء فإذا كانت. 
الأخطاء الكبيرة مثلا مرتبطة بمعالجة معینة فإن استخدام تقدير شامل لخطأ النجريب » 
وهو الإجراء التبع عادة ء لا یکون إجراء سليماً یعتمد عليه في اختبارات الدلالة . على أن 
تطبيق مبدأ العشوائية سابق الذكر يضمن إلى حد كبير تحقيق هذا الافتراض . کا يسهم 
في تحقيقه استخدام ير عات من الشاهدات ( مأخوذة من سلسلة من التجارب ) بدلا 
من استخدام جموعة واحدة من المشاهدات . 


( ثالنا ) الفوذج الاحصای : STATISTICAL MODEL‏ 
كا يقتضي التحليل الاحصاني وضع نموذج يرشدنا إلى الأسس الإحصائية التي 
تحدد أسلوب هذا التحليل » وتعكس حدوده تأثيرات العوامل أو المتغيرات التي 
تدخل في التجريب . وترتبط بكل نموذج افتراضات خاصة تتعلق بتوزيعات هذه 
التغیرات أو باستقلاها أو بالصورة الرياضية التي یا حذها ال موذج لوصف وحدات 
التجريب ... وكلما كان انموذج ناجحا في تصوير التجربة الفعلية كلما كانت 
النتائج التي نحصل عليها من تحليل البيانات أكثر صدقاً . 
۲ 


( رابعاً ) مسائل أخرى : 

ينبغى أن يجيب تصمم التجربة على تساژلات عدة مہا : 
011 ما هو الحجم الناسب للعينة ؟ 
(ب) متي يتعين تکریر التجربة برمتها ؟ 
(ج) متي نحتاج إلى ادخال مجموعة مراقبة ؟ مرمع امد 
( د ) ما الطريقة العملية لتطبیق مبداً العشوائية ؟ 
(ه) ما مدی الدقة والضبط اللازمین في عملية القیاس ؟ 


(۸ - ۲) تحليل التباين : 

كثيراً ما نلاحظ وجود اختلاف في قم متغیر ما لا نعرف سببه أو مصدره 
ولا نستطیع التحکم فيه . ومن أمثلة ذلك الاختلاف الشاهد في الزيادة الشهرية 
في أوزان مجموعة من الاشية حتي لو وضعت في ظروف واحدة وتعت نظام غذالي 
مشترك » کذلك الاختلاف الشاهد فی نمو وحدات نبات مزروع في حقل تحت 

نفس الظروف ... إن مثل هذا الاختلاف نصفه بأنه اختلاف عشوالي . 

على آننا في كثير من التجارب ندخل سببا إضافياً للاختلاف في ق قم التغیر نعلم 
ور در ور جو دمرس 
للتغذية » أو قد يقسم الحقل إلى عدة أحواض يتلقي کل منها نوعاً خلفا من 
اخصبات أو 5 ختلفة للری ونقول حینیذ آننا أدخلنا عاملا موم رها 5 
التجربة . والعامل هو متغير نوعى يتألف من عدد من المعال جات treatments‏ أو التقسیمات 
الرتبطة تسمى مستويات العامل 6ء۱6۷ فالعامل « نظام التغذية ) قد یتکون من ٤‏ 
مستویات والعامل « نوع الخصب » قد یتکون من ۳ مستويات وهکذا .. 

ومن الواضح أن امدف من دخال العامل معرفة ما ذا كانت ا مستویات ا ختلفة 
( لنظام التغذية مثلا ) تحدث تاثیرات مختلفة فی قم التغیر ‏ الزيادة في الوزن ) 


۲۳ 


وهذا هو الغرض الذی تستخدم من أجله عملية تحلیل التباين . وتؤسس هذه 
العملية على تصمم تجربة تمكننا من أن نفصل الاختلاف الذى سببه العامل عن 
الاختلاف العشوالي » فإذا ظهر لنا أن ذلك الاختلاف جوهری حکمنا بأن عامل 
التقسم هو عامل موّثر في قم التغیر وتصدینا بعد ذلك للمقارنة بين مستویات 
هذا العامل . 

فتحلیل التباین هو عملية نستطیع بواسطتپا أن نحلل الاختلاف الكلى الشاهد 
في مجموعة من البیانات إلى مرکبتین أو أكثر برجم کل منبا إلى عامل أو مصدر 
مستقل » وإذا كانت هذه البيانات من عينة عشوائية ماخوذة من مجتمع معتدل 
ذى تباین معين فان كلا من هذه المركبات يعطى تقديرا مستقلا هذا التباین » 
والتقديرات الناتجة يمكن اختبار تجانسها بواسطة اختبار ف . 

وفي التجارب التي نبحث فيها تأثير عامل واحد - کا في الأمثلة سابقة الذكر - 
يحلل الاختلاف الكلى إلى مركبتين مستقلتين إحداهما تناظر هذا العامل والأخرى 
تناظر الاختلاف العشوايي . وفي التجارب التي نبحث فیہا تأثير عاملين مستقلين » 
مثلا نوع الغذاء كأحد العاملين وكمية الغذاء كعامل ثان ء نحلل الاختلاف الكلى 
إلى ثلاث مركبات مستقلة اثنتان منهما تناظران العاملين والثالثة تناظر الاعتلاف 
العشواي » وهکذا في حالة وجود أكثر من عاملین . 

وفی بحثنا عن كيفية تحليل التباين نحتاج إلى المصطلحات والتعاريف المبينة في 
البند الثالى . 


: مصطلحات وتعاريف‎ )۴ - 5١ 
SUM OF SQUARES (SS) EE) مجموع المربعات‎ )۱( ْ 
إذا كان لدینا جموعة من القم حم وا یمم > ی فان جمو ع مربعات‎ 


4 


ونرمز له بالرمر م م » أى أن : : 
2.7 (سر ہو 


۲ ۲ 


5 س ۳ ف ۲ = س = ۲ 
یں ص وو حيبت گس ص جموع القم . 
ویتخذ ۲ ٣‏ کمقیاس للاختلاف aration‏ في هذه القم . ويلاحظ أن قيمة 
© © لا تتغير إذا جمعنا أو طرحنا عددا ابتا من جمیع القم . 


(ب) درجات الحرية ( ير ) أو (د۰ع) 
DEGREES OF FREEDOM‏ 


یستخدم مصطلح « درجات الحرية » فى الاحصاء التطبیقی للتعبير عن عدد 
القادیر الستقلة خطیا فى مجموع الریعات . فمثلا القم سر سیر ۰۰ 
س هى به من القادیر الستقلة ولکن نظرا لأن ب رس - حت = . فان القادیر 
وس اشم لا تكون مستقلة خطيا لأنه يمكن اشتقاق واحد منها من الآخرين 
ولذلك يكون مجموع مربعاتها مھ (سر - نع" درجات حرية عددها نه - ١‏ . 

كقاعدة عامة » يحسب عدد درجات الحرية لاحصاءة ما كالآتي : 
= عدد الشاهدات المستقلة المسببة للاختلاف - عدد البارامترات المستقلة 


التي قدرت من العينة عند حساب هذا الاحتلاف . 


وفى تحليل التباين نستخدم التعريف الإجرائي الآني لدرجات الحرية لأى مصدر 

= عدد الا حرافات الربعة - عدد النقط ( ا حاور ) المستقلة التي انت 

حوها هذه الانحرافات . ( يلاحظ أن عدد النقط أو احاور هذه هی عدد القيود 
الخطية التي فرضت على تقدير الاختلاف ) . 


۲۰۱٥ 


(ح) متوسط الربعات ( €"( أو رطع MEAN SQUARE (MS)‏ 


هو خارخ قسمة مجموع المربعات على عدد درجات الحرية أى 
ع'- مم | لز ويسمى هذا بالتباين » غير أن التعبير متوسط المربعات هوتعبير أكثر 
عمومية . 


: التجارب ذوات العامل الواحد‎ )٤ - ۸( 
SINGLE F ACTOR EXPERIMENTS 

في هذه التجارب يكون اهتامنا منصبا على دراسة عامل واحد فقط » وليكن 
نظام التغذية ء من حیث تأثيره على متغير ما ولیکن الزيادة في وزن نوع من البقر 
في مدة ما . ولا يغرب عن بالنا هنا إمكانية وجود مصادر أو عوامل آحری ذات 
تأثير على هذا المتغير مثل عمر البقر وجنسه هزنه الأصلى .. ولذلك ينبغى أن 
نعمل على تحييد تأثير هذه العوامل ومنع تداخل هذا التأثير مع التأثير الذى بحدثه 
العامل الذى ندرسه . 

ولتحقيق هذا الغرض يلجأ بعض الباحثين إلى تصمم تجربة يتحكم فيها تحكما 
كاملا في هذه العوامل فیقوم بتثبيتها عند مستويات محددة فيختار مجموعة من البقر 
في نفس العمر ومن نفس الجنس ونفس الوزن .. ويسمح فقط بتغيير عامل التغذية 
وذلك بتقسم مجموعة البقر إلى عدة أقسام ومعالجة كل قسم بواحد من مستويات 
نظام التغذية » وبهذا یخی مسكولية أى من تلك العوامل مما قد يظهر من فروق 
جوهرية بین هذه المستويات . غير أن النتائج التی تسفر عنها هذه الطريقة تكون 
مشروطة بتوفر الظروف الخاصة التي هيئت ھا التجربة من حيث العمر والجنس 
والوزن .. وقد لا تكون هذه النتائج صحيحة إذا ما تغير أى من هذه الظروف » 
وبالتالى لا تعطى التجربة قدرا كافيا من المعلومات التي ينشدها الباحث . ومن 
ناحية أخرى من الصعب عمليا بل ومن المستحيل أحيانا التحکم في التجربة وضبط 
تلك العوامل الخارجية عند مستوى مشترك بالدقة الكافية . 


۳۹۹ 


ولذلك یفضل الباحثون تصمم تجربة على النقيض من ذلك » فبدلا من أن 
نتحکم في العوامل الخارجية بوضعها عند مستویات خاصة ‏ نقوم بتعشية هذه 
العوامل بحیث یکون لكل مستوی من مستویات العامل ال ندرسه نفس الفرصة 
للتعرض ها » وبهذا يحق لنا ضم تأثیر هذه العوامل تحت كلمة عامة هى الاختلاف 
العشوائي أو خطاً التجریب أو الصدفة . فاذا كان لدینا ۲۸ بقرة و4 مستویات 
من نظام التغذية نرقم البقر من ۱ إلى ۲۸ بصرف النظر عن العمر والجنس والوزن 
لتقسم البقر عشوائیا إلى ٤‏ أقسام يحتوى کل منها على ۷ بقرات لتتلقي واحدا 
من مستویات نظام التغذية . إن مثل هذا التصمم یسمی بالتصمم کامل التعشية 
randomized design‏ برا٥٥‏ اجوہ وهو ذلك التصمم الذى يبني جيل اساس التحکم 
في الصادر الخارجية وإنما على أساس تعشية هذه الصادر بحيث يمكن ضم 
الاختلافات الناشئة عنہا تحت اسم الاختلاف العشواني . 


على أن طريقة التعشية في الحماية من تأثير العوامل الخارجية هی عملية مبنية 
على أساس احتالى » فقد تسفر هذه الطريقة عن أن يشتمل أحد الأقسام على ۷ 
بقرات كلها من الاناث أو كلها من صغار السن - وان كان هذا أمرا بعيد 
الاحتال - وهذا أحد الاسباب التي تجعل بعض الباحثين يميل إلى استخدام تصمم 
وسط بين النقيضين المذكورين وذلك بالتحكم في بعض العوامل وتعشية البعض 
الآخر . وسنعود إلى هذا الوضوع ف البند  4(‏ ۷) تحت عنوان المقارنات التزاوجية. 

اعتبر عينة عشوائية حجمها دہ مأخوذة من متغير معتدل سہ وسطه الحسالى 
لم وتباينه ۳۵ . افرض أن هذه العينة قسمت عشوائياً إلى له من الأقسام تلقت 
كل منها واحداً من مستويات عامل ما ( نظام الغذاء - نوع الخصب - طريقة 
الری - ... ) وجاءت البيانات کا بلي » حيث ري ترمز إلى قم المتغير الذی 
ندرسه ( مقدار احصول مثلا ) » وحيث ر ؛ ده ترمزان على الترتيب إلى رقم 
الصف ورقم العمود الذى تقع فيه القيمة ج 


۷ 


الأقسام (المعا لجات) 


۳( (ف) 


در ترمز إلى عدد قم التغیر فى القسم فه (هه = ۰۱ ۰۲ ...۰ ك) 

> له ترمز إلى العدد الكلى لقم المتغير 

۰ کی ترمز إلى ضوع ق التغیر فی القسم ده 

> ی ترمز إلى متوسط قم التغیر فى القسم وه » ست ترمز إلى التوسط العام. 


الطلوب بحث ما إذا كان ا جتمع متجانسا بالنسبة هذا التقسم ای ما إذا كانت 
مستویات هذا العامل تحدث تأثیرات متساوية في قم التغیر س . 


۳۹۸ 


٤ - ۸(‏ - ۸ افوذج الإحصالي ر افوذج 1 ) : 

كا سبق القول یعتمد التحلیل الاحصایی على اختیار نموذج يعبر عن ت ركيب 
أى عنصر مشاهد فى التجربة ويبرر ما يجرى من عملیات مصحوبا بافتراضات 
يقتضيها البناء الرياضي الذی تقوم عليه عملية التحليل . وسنفترض هنا ما يلي : 
الحسابي مم وتباینه 0" . 

(۲) مجموعات الوحدات في الأقسام ۰۱ ۰۲ ...۰ ك التي تلقت مستویات 
ختلفة من عامل التجریب تشکل عینات عشوائية مستقلة مأخوذة من ك من 
اجتمعات العتدلة أوساطها الحسابية م » لإ » ...۰ ل وها تباین مشترك 0" 
0 = 0 =... =0 - 6ن 


(۴۳() أى وحدة مشاهدة سرى تخضع للنموذج الخطى الآتي : 

وہ ی اران م ١3‏ ).ر (۱) 

حيث إلى هو الوسط الحسالي جتمع القسم ف (قه = ۰۱ ۰۲ ...۰ ۵) . 
> خرى = سیر - لى هو خطاً التجريب بالنسبة للوحدة رى التي في الصف 
> والعمود ( القسم ) هه ای أن قم خرى تعبر عن الفروق العشوائية بين الوحدات 
داخل القسم ده ء وسنفرض أنه في مجتمع القم خرى تكون هذه القم مستقلة 
ویکون هذا اجتمع معتدلا وسطه الحسابلي صفر وتباينه ۲0 . 

ومن المعتاد أن یکتب الفوذج )۱( کالاتی : 

7ی بت ےرا 9 

حيث م0 = مال - | = انحراف متوسط مجتمع القسم ذه عن متوسط ا جتمع 
العام » وهذا الرمز یصلح للتعبير عن متوسط أثر الستوی وه لعامل التقسم . 


۲۹ 


وسنعتبر أن هذا الأثر ثابت لكل وحدة بالقسم ق وأنه بختلف من قسم إلى آخر » 
بمعنى أن كل عنصر من عناصر القسم الأول يتأثر ( بالزيادة أو النقصان ) بقدار 
ابت 0, وكل عنصر من عناصر القسم الثانى يتأثر بمقدار ثابت ©, وهكذا ... 
ولذلك يسمى هذا الفوذج بالفوذج ثابت التأثيرات 0401م »هه 4ه تمييزا له 
عن الفوذج عشوالى التأثيرات 00001 061600 دمه حیث لا تتأثر عناصر الأقسام 
بمقادير ثابتة بل بمقادير عشوائية . وسوف تتناول هذا الفوذج فى البند 
)۱١١- ۸(‏ . 


إن هذا اتموذج هو الأساس الذى یبنی عليه التحليل » فهو أولا ينترض أن 
أى قيمة مشاهدة حدری يمكن تجزئتها إلى مرکبات تعزى إلى مصادر منطقية متميزة 
نتبینہا کالاتی : 
من (۲) : سے = ل ۴ لی ) © سی > للی) ۳۲( 
ومن هذه الصيغة نری أن سدرى وهی القيمة الشاهدة فى الصف ر' من القسم 
فه تساوى التوسط العام للمجتمع + تأثير يرجع إلى المعالجة التى تلقتها وحدات 
القسم وه + ۳1 عشوائی داخل القسم وه . 

کیا أن هذا افوذج يحدد العلاقة بين الاختلافات الناشعة عن مختلف الصادر 
أو العوامل المؤثرة فى عملية التجريب : 
من (۳) : سے = م = یل - 64 + سی - للی) 
رر ہے ری وی E‏ ی 0 
وذلك بوضع التوسطات ست 2 و الناتجة فى العينة بدلا من التوسطات النظرية 
اجهولة بل ۰ ہلل . بتربيع كل من الطرفين والجمع على جميع قم ر » فه تنتج 
التطابقة الاتية : 


۱ سے 1ئ ص٠٢‏ 
2 سے - سح = چ رہ سے سے ۳4 ك 
و 7 لے ( وه فى 22 م مده ی 


وهذه العلاقة صحيحة دائما سواء كانت ا جتمعات معتدلة أو غير معتدلة ء وهی 
العلاقة الأساسية فى تحلیل التباین » وتشبر إلى أن الاحتلاف الکلی فى بیانات التجربة 
وهو مھ سح (سحرم - شع" یتحلل إلى الرکبتین الاتیتین : 
(۱) ال رکبة مم دی سی - سح 
و 

وهى تعبر عن الاختلاف بين متوسطات الأقسام ( مرجحة بأعداد عناصر هذه 
الأقسام ) ويرجع هذا الاعتلاف بالطبع إلى عامل التقسم » أى إلى اختلاف تأثير 
مستويات عامل التجريب على قيم المتغير س . ونرمز هذا الاختلاف بالرمز 
م م ( بين الاقسام ) وعدد درجات حريته سز = ك ١‏ لان هناك ك من 
الانحرافات المربعة وأخذت جيعها حول حور واحد هو س. . 
(ب) المركبة ج ج ( سد = سحي 

ی 


وهی تعبر عن مجموع الاختلافات العشوائية داخل الأقسام » مع ملاحظة أن 
لکل قسم ىه اختلاف عشوانی قدره حر خسم - سي" بدرجات حرية 
بى - ۱ واذن جموع الاختلافات العشوائية داخل الأقسام كلها هو محر محر 
رم 


بت ۲ 7 5 
و و بدرجات حرية عددها ل = ج رہہ - )١‏ = لہ - ك . 


ونرمز لهذا الاختلاف بالرمز ۴ ۲ ( داخل الأقسام ) . 


وإذا رمزنا للاختلاف الکلی بالرمز م م (الكلى) بدرجات حرية 
> به ١-‏ فان المتطابقة )٥(‏ تکتب کلاق : 


لاختلاف الكلى = الاختلاف بين الأقسام + الاختلاف داخل الأقسام . 
أى ۲ ۴ ر الكل ) = ۲ ۲ ( بين الأقسام ) + “ ۶ ( داخل الأقسام ) . 


حيث سس = سس + سر لأن به - ١1د‏ رك - 0 + رد ك) 


۷1 


من هذا نحصل على متوسط الربعات لكل من ا مرکبتین کالاتي : 

ع = ۲ ۲ ( بين الأقسام) / ركت - )١‏ 
> ع = ۲۴ داخل الأقسام ) / «ه - ك) 

3 

تحت الفروض سابقة الذكر نستطيع أن نثبت رياضياً أن عر ٤ا‏ هما تقديران 
مستقلان لتباين ا جتمع 0" . غير أن التقدیر الثاني 93 هو تقدير غير متحيز لتباین 
ا جتمع بمعني أن متوسط مثل هذه التقديرات يكون على المدى البعيد مساوياً للتباين 
6" » ما التقدير الأول (ع' ) فهو تقدير متحيز للتباین 0" إذ أن متوسط مثل هذه 
التقديرات على المدى البعيد ۲6 + ١‏ ع در (لل م" أى يزيد عنه ولا 


يكون مساوياً له إلا إذا كانت المتوسطات مإ » يل > ۰۰۰ الى متساوية جميعا . 
وعلى ذلك فان أى فرق جوهرى بين التقديرين 6"_ » 6'. لا ينتج إلا من وجود فرق 
جوهرى بين هذه المتوسطات . 


إن الفرض الصفرى هو أن ا جتمع متجانس بالنسبة لعامل التقسم وهذا یتضمن أن 
يكون للمجتمعات العتدلة للأقسام نفس الخواص الاحصائية ء وبصفة خاصة : 
ea‏ ل ہی وی رت ينا 
وإذا كان هذا الفرض صحيحا ء ونظرا لان ےل ٤‏ ہما تقديران مستقلان للتباين 
6 جتمع معتدل فإن نسبة التباين 3 
بی 


ماخ 


يكون توزيعها مطابقاً لتوزيع المتغير ف بدر جتي حرية رك - ١‏ » ده - ك) - راجع 
البند ٦(‏ - ۸) . وعلى ذلك يمكن استخدام اختبار ف للحكم على هذا التجانس و بالتالى 
للحکم على تساوی تلك التوسطات . 

۳۷۲ 


(1) 


آما الفرض الآخر ف فهو أن الاختلاف الناشيء عن عامل التقسم ( بين 
المتوسطات ) أكبر ما نتوقعه من اختلاف عشوالی في عينة من مجتمع متجانس بالنسبة 
لعامل التقسم ء ولذلك فإن هذا الاختبار يكون دائماً ذا جانب واحد . 


٤ - ۸(‏ - ۲) طريقة مختصرة لحساب الاختلاف : 


لتسهيل حساب الق العددية جامیع المربعات الثلاثة البينة بالمتطابقة )٥(‏ نستخدم 


الصيغ الآنية التي يمكن برهنتها رياضياً . 
و 
(۱) ۲۲ الک ).ی محر سای - سس حيث لق نه - ۱ 
له 
5 و و 
(۲) ۲ “ (بين الأقسام ) = عر - ل حيث لط دك - ١‏ 
و ت 
() ۲۲ (داخل الأقسام) = )١(‏ - (۲) حيث ل = ں - له 


وتوضع هذه القم عادة في جدول یسمی بجدول التباين يأخذ الصورة الاتية : 
الجدول ر۸ -۲) 


جدول التباين للعجارب ذوات العامل الواحد 


۳۷۳ 


ملاحظة (۱) : 

يفضل أن تكون حجوم العينات في الأقسام الختلفة متساوية أى پ ہی ھپ 
۰ عم > امثلا لأنه في هذه ا الة لا يكون تحليل التباین حساساً نلانحرافات 
الصغيرة عن فرض تساوى التباينات في مجتمعات الأقسام . هذا بالاضافة إلى تسهيل 
حساب مجاميع المربعات بین الأقسام حيث تكتب کا بل : 

۱ ےھ ۳ م 

۴ ۲ (بن الأقسام ) = بے - ہے 
۱ له 
ملاحظة )٢(‏ : 


لا تتأثر نتائج تحلیل التباین بای حال إذا جمعنا أو طرحنا عدداً ثابتاً من جميع 
قم وحدات التجريب . 


:)١ - ۸( مثال‎ 


البيانات التى بالجدول (۸ سب ” ) نتجت عن تجربة في فسيولوجيا النبات » وهی 
تعطى الطول ( بوحدات شفرية ) لمقاطع من نبات البسلة تركت لتنمو في مزرعة 
نسيجية في وجود هرمون الأوكسين ؛ وكان ادف من التجربة اختبار تأثير إضافة أربعة 
أنواع من السكريات على الهو مقاساً بواسطة الطول . 

( على فرض أن مبادىء العشوائية والاعتدالية قد روعيت في إجراء التجربة . ) 
امحل : 

الفرض الصفرى ف هو أن ا جتمع ( المعتدل ) الذى أخذت منه العينة 
متجانس بالنسبة لعامل التقسم ( نوع السكر ) أى أن لل = ي = لل = مل 


= م . والفرض الآخر ف .هو : على الأقل اثنان من المتوسطات غير 
متساويين . 


جدول م - ۲) 


المعالحات 
)٥( (4) (۳ ۳ 0)‏ 
+۸۲ جلوکوز +1۲ فرکتوز +۱ جلوکوز +۲/ سکروز مراقبة 
+۱ فركتوز 


۴ الک  )‏ ۲۵۷ + ۵۸ +... + هه روا بر 
0٩ +‏ ..,. + ۳+ + مر + AV + Vo‏ جر 
- ۳۰۹۷ 


۵ ۰ 


۱ 


۱۳۲۲,۸۲ = ۱۹۱۸۲۸,۱۸ 7 ۲۱ 


حيث ل = یه - ۱ = 4٩‏ 


۲۷۵ 


۴ (بين الأقسام) = ككفي + AAD‏ + ... + جدع' — (LAV)‏ 


۵ ۰ ۱۰ ١ ١ 
۱۰۷۷۳۲ = ۱۹۱۸۲۸۱۱۸ - ۱۹۲۹۰۵,۵۰ = 
۶ < ١ - ك‎ 


حيث ی" 
۲ م ( داخل الأقسام ) = ۱۳۲۲,۸۲ - ۱۰۷۷,۳۲ = ۲4۵,۵۰ 


حيث ل < له - لك = وه 


نضم هذه النتائج في جدول التباین الاتي : 


جدول (۸ - 4) 
بين الأقسام العاجات) ۰۰۲ 14,۳۴۴ 


داخل الأقسام (خطأ التجريب) | ١40,68‏ 


من جدول ف » وعند درجتي الحرية 4 » 45 نجد أن : 
ي = ۲,۵۸ . = ۳,۷۷ ۰ ن07 = لاهره 


911 


الاستنتا ج : 


نظرا لأن ف = 1٩,۳۳‏ أكبر بکثیر من أى من هذه القم فإننا نرفض الفرض 
الصفری عند مستوی عالى من الدلالة ونحکم بأن الأنواع ا ختلفة من السکریات 
لیست‌متساوية في تأثیرها على نمو مقاطع نبات البسلة . 


۳۷۹ 


ملاحظة (۳) : 


لني ان رفا ی کي دائماً في البسط وع" , في القام وإذا حدث أن 
كانت ع' ر أصغر من ع" أى كانت ف < ١‏ نقبل الفرض الصفرى فوراً دون 
 - 0‏ جهن افو لأن جميع هذه القم أكبر من الواحد 
حين تزید کل من درجتي الحرية عن الواحد . 


: )٤( ملاحظة‎ 


حين یکون عدد الأقسام له = ۲ تکون نتيجة تحليل التباین مطابقة للنتيجة 
التي نحصل عليها باستخدام اختبار ت وتکون ف ( ١‏ .له - 0 ات" (ده - )١‏ 
ولذلك يمكن أن نعتبر أن اختبار ت للفرق بين متوسطى مجتمعین معتدلين هو حالة 
خاصة من اختبار ف 


)۸ ت ©( القارنة بين المتوسطات : 


في البند السابق أجرينا تحلیلا للتباين المشاهد في البيانات التي أسفرت عنها 
التجربة ء غير أن هذا التحليل لیس إلا الخطوة الأولى لدراسة نتائج التجربة وينبغى 
أن يستكمل باجراء مقارنات بين بعض أزواج هذه التوسطات أو بين جموعات 
منها . ودراسة هذه المقارنات قد يكون أكثر أهمية من التحليل العام . وهناك نوعان 


من المقار نات هما : 
( ا ) القارنات القبلية A priori (or planned) comparisons‏ 
(ب) القار نات البعدية A postiori (or unplanned) comparisons‏ 


ولعل سبب القییز بين هذین النوعين هو اختلاف اختبارات الدلالة فما کا سیتبین 
بعد . 


يفف 


م - 9 - ١‏ الاختبارات القبلية : 

هى تلك الاختبارات التي كان مخططا ها أثناء تصمم التجربة ( وقبل 
إجرائها ) . ففي المثال (۸ - ۱) كان خططاً لاختبار تأثير إضافة السکریات ضد 
مجموعة الراقبة ء کا كان خططاً لاختبار ما إذا كانت السکریات النقية ككل 
( جلوکوز - فرکتوز - سکروز ) تختلف في تأثيرها عن السكريات ا ختلطة /١(‏ 
جل و کوز + ۱/ فركتوز ) . 

إن مثل هذه الاختبارات تجرى بصرف النظر عن النتيجة العامة لتحليل التباین 
أى سواء رفضنا أو قبلنا الفرض الصفرى عن تشاوى التوشطات . 

والقاعدة التي نتبعها للمقارنة هى نفس القاعدة العامة وليس علینا الا مراعاة 
أن نتناول فقط البيانات التي بالأقسام التي ترغب في مقارنتها » وأن ننسب تقدير 
التباين الناتج منها إلى تقدير التباين ( داخل الاقسام ) السابق إيجاده في التحليل 
العام وهو 0 لان هذا التقدير مبني على جميع ما لدینا من بيانات ( وليس على 
جزء منها ) فهو أقدر على تقدير تباین المجتمع 0" . 

والأمئلة الاتية هی استکمال لدراسة التجربة التي بالمثال (۸ - )١‏ . 


مثال (۸ - ۲) مقارنة مجموعة المراقبة ضد المجموعات الأخرى : 

ابحث ما إذا كانت إضافة السكريات تؤثر في نمو مقاطع البسلة . 
ال : 

الفرض الصفری هو أن متوسط حموعات السکریات الاربعة مجتمعة یساوی 
متوسط مموعة الراقبة . نعتتر أن لدینا قسمین یتالف الأول من الاقسام ۰۱ ۲ 
۳ وبها 4۰ عنصرأ مجموع قیمها ۲۳۹۲ ء ومتوسطها ۵۹,۹ ء ویتألف 


۳۷۸ 


الثاني من قسم الراقبة وبه ۱۰ عناصر مجموع قیمها ۷۰۱ ومتوسطها ۷۰,۱ 
ویکون المجموع الكلى لقم العناصر التي اخترناها هذه الدراسة ۳۰۹۷ . 


۲ 


۳۰۹۷ - ۲۷۰۱ + ۳۵۵ 


۵ ۰ ۱۰ ۶۰ 
١١٢-٠ را‎ = 


۸۳۲,۳۲ س١‎ + ۸۳۲,۳۲ = ع"‎ 
۸۳۲۰۳۲ _ 
o, 


من ال حدول س5 ۰ ف VY,‏ 


نرفض الفرض الصفرى عند مستوى الدلالة ۰,۰۱ ونظراً لأن متوسط 
السكريات يقل عن متوسط الراقبة نستنتج أن إضافة السكريات یؤخر نمو مقاطع 
نبات البسلة . 


۶ (السکریات ضد المراقبة) 


ا 


ف = ,۱۵۲ 


مثال (۸ - ۳) مقارنة السكريات النقية ضد السکر الخليط : 
قارن تأثير إضافة السکریات النقية ( مجتمعة ) وتأثير إضافة السکر الخليط . 


اخل : 

الفرض الصفری هو أن متوسط آقسام السکریات النقية معا یساوی متوسط 
قسم السکریات الخليط . 

نعتبر هنا أيضاً أن لدینا قسمين یتألف الأول من الاقسام ۰۱ ٢ء‏ 4 ككل 
وبها ۳۰ عنصراً مجموع قيمها ۱۸۱۲ ومتوسطها 1۰,۰۳ ويتألف الثاني من القسم 
۳ وبه ٠١‏ عناصر مجموع قيمها ۰۸۰ ومتوسطها ۵۸ ويكون المجموع الكلى لقم 
العناصر التي اخترناها للدراسة 7785 ۰ 


۳۷۹ 


TTA ۰ 


۲۳ ۲ (سکریات نقية ضد مسکریات خلیط) = 


= 4۸,۱۳ حيث ,2 ۱2۱-۲ 


۱ ۶۸,۱۳۰ = ۸,۸۲ 
o,‏ 
من الجدول : تی ۰۱7 م = ۷,۲۳ 


نرفض الفرض الصفرى عند مستوى الدلالة ۰,۰۱ ونظراً لأن متوسط مجموعة 
السكريات النقية أكبر من متوسط مجموعة السكر اخلیط نستنتج أن إضافة 
السكريات النقية یؤخر نمو النبات بدرجة أقل ما یؤخرہ السكر الخليط . 
مثال (۸ - 4) مقارنة مجموعات السكريات النقية معاً : 

ابحث ما إذا كان هناك فرق جوهرى بين تأثير السكريات النقية الثلائة . 
الحل : 

الفرض الصفرى هو عدم وجود فروق بين متوسطات الأقسام الثلائة . نعتبر 


هنا أن لدينا ثلاثة آقسام ۰۱ ۰۲ 4 مجموع قيمها ١81١5‏ . 


۲۳ (ین الأقسام = ۹۳د + ۸ء + لكت ۱۸۱٦١‏ 


۷ حیث ‏ 7 = ۳ ۱ ےس ۲ 


۲۸۰ 


من الجدول ند أن E‏ تقع بين ٦١۹۸ ۰ ٥,۱۸‏ 

وإذن نرفض الفرض الصفرى عند مستوى الدلالة ۰,۰۱ ونستنتج أن السكريات 
النقية تختلف فى تأثرها » وییدو آن هذا الاحتلاف یرجم إلى السکروز الذى له 
متوسط آعلی بکثیر من متوسط النوعین ال خرين 


نستطیع تلخیص ما توصلنا إليه حتي الان في الجدول الآتي : 


جدول م - 9( 
بین الأقسام ۰۳۲ 


الراقبة ضد السكريات 
السکریات النقية ضد 
الخايط 
بين السكريات النقیة 


داخل الأقسام 


رد قفا 


ملاحظة (۵) : 


إن تحدید شکل وعدد الاختبارات القبلية یتوقف على التساؤلات التي تطرحها 
المشكلة . على أن هناك تحفظات ینبغی مراعاتها ء فلا يجب أن يزيد مجموع درجات 
الحرية للمقارنات القبلية عن كه - ١‏ حيث ك عدد الاقسام » ومن الواضح إذن 
أنه من غير المناسب أن نقرر مقدما إجراء المقارنة بين متوسطات كل زوج من 
الاقسام وهی تتطلب کی = د ك رك - )١‏ من المقارنات وهذا العدد آکبر 
من ك - ۱ حین ك > ۲ . 


۲۸1 


وبالاضافة إلى ذلك یفضل أن تختار الاختبارات القبلية بحیث تکون مستقلة › 
وذلك لکی تکون العلومات الناتجة من أى منہا ذات قيمة بذاتها وغیر متداخلة 
مع العلومات الناتجة من أى مقارنة أخرى » وهذا ما فعلنا في الخال السابق ء إذ 
أجرينا الاختبارات الستقلة الاتية : 


(۱) ضد (۲) ضد (4) بدرجات حرية عددها ۲ 
(۱ ۰۲۰ ) ضد (۲) بدرجات حرية عددها ١‏ 
(۰۱ ۲ ۰ ۰۳۳ ۶) ضد (ه) بدرجات حرية عددها ۱ 


وقد أدى هذا الاستقلال إلى أن یکون مجموع مجامیع الربعات في القارنات الثلاث 
التي بنیت على ۲ ۰ ۰۱ ۱ من درجات ا حریة مساویا لمجموع الربعات بين الاقسام 
في التحليل العام الذى بني على ٤‏ درجات حرية . وهذا واضح في الجدول 
(۸ - ه) . ای أن مجموع المربعات بين الأقسام قد تحلل إلى ثلائة أجزاء منفصلة 
كل منہا هو مجموع مربعات قام بذاته وله درجات حرية خاصة به . 
(۸ - ۵ - ۲) الاختبارات البعدية : 

هى تلك الاختبارات التي لم بخطط لاجرائها أثناء تصمم التجربة ولكنها تفترح 
نفسها عند التأمل فيما وصلنا إليه من نتائج بعد إجراء التجربة وتحليل البيانات » 
إذ أن هذا التامل يجعلنا نشتبه في وجود فروق جوهرية بین بعض الأقسام ما يستحق 
البحك والاشتبار . 

ففي التجربة التي بالثال (۸ - ۱) نشعر بأن هناك فرقا كبيراً بين متوسط 
السکروز والتوسطات الأخرى من السکریات ما یوحی بضرورة اختبار دلالة هذا 
الفرق . کذلك نشعر بأن الفرق بين متوسط السکروز ومتوسط الراقبة یستحق 
الاختبار . 

إن مثل هذه الاختبارات لا تجری الا إذا كانت النتيجة العامة لتحلیل التباین 


۳۸۲ 


ذات دلالة أى حين يرفض الفرض الصفرى عن تساوى جميع المتوسطات لأنه 
لو ظهر أن هذه المتوسطات متساوية فإن هذا يتضمن أن الفروق الظاهرة بين أى 
قسمين لا تكون فروقا ذات دلالة وبالتالى فان أى اختبار نجريه لا يضيف جديداً 
لما علمناه عن دلالة هذه الفروق . 

على أن المقارنات البعدية تحتاج لتقرير دلالتها إلى طرق خاصة تختلف عن تلك 
التي استخدمت في التحليل العام وف القارنات القبلية . ذلك لأن الاقسام التی 
نأخذها للمقارنة ولو أنها مأخوذة من نفس ال جتمع العام إلا أننا نقتطعها عمدا 
را ی لبور قبي ی ولا يصبح توزيع الاحتال 
الذی أسست عليه عملية اختبار الفروض صا حا ها . وإذا تناولنا التجربة بالمثال 
)١ - ۸(‏ وقارناً القسم (۲) الذى أعطى أصغر متوسط والقسم (ه) الذى أعطى 
أكبر متوسط نكون قد أخذنا الجزء التطرف الأیسر والجزء التطرف الأيمن من 
التوزيع ويكون من السهل ظهور اختلاف كبير بين متوسطیہما حتي ولو كانا 
من نفس المجتمع . وإذا أردنا الدقة في الحكم فيجب أن نأخذ هذا في الاعتبار 
وذلك بتصعيب تقرير دلالة مثل هذا الفرق . 

ويعتمد أحد طرق الاختبارات البعدية على إيجاد قيمة حرجة ٹجموع المربعات 
إذا تعداها مجموع الربعات بين قسمين أو مجموعة من الأقسام يكون الاختلاف 
بینہا ذا دلالة وإلا فهو ليس كذلك . وتوجد هذه القيمة الحرجة کا يلي : 

إن الاختبارات البعدية لا تجرى کا سبق القول إلا إذا كانت قيمة ف, فى تحلیل 
التباين ذات دلالة » أى إذا كان : 

فى 5 ا٤‏ كفي [۵ - ۱ هه - ك] 
AA,‏ ی رك - ۱ به اكع 
رت - ۲٦ )١‏ ۱ 

أى ۶ ۳ (بين الأقسام) > (ك - 0 گے في رك - ۰۱ ده - ك] (۷) 


AY 


والعدد الذی بالطرف الایسر من هذه التباينة هو القيمة الحرجة الطلوبة . ویلاحظ 
أن هذا العدد أكبر من القيمة الحرجة الناظرة التي كان من المکن استخدامها 
في القارنات القبلية بعد وضع عدد آقسام القارنة ! بدلا من العدد الكلى للأقسام 
ك . وا مدف من كبر هذه القيمة تصعیب تقریر دلالة الاختلاف تعویضا عن أننا 
نختار للمقارنة تلك الاقسام التي تسهم إسهاما كبيراً في دلالة تحلیل التباین . 
ففي المثال (۸ - ۱) وبا خحذ به = ۵.,. نجد أن : 

القيمة الحرجة جموع الربعات = ٤‏ × "5ره × ۲,۵۸ = 1,۳١‏ 
فإذا زادت قيمة مجموع المربعات بين متوسطات قسمين أو أكثر عن هذا العدد 
أو كانت مساوية له فإنها تكون ذات دلالة عند المستوى ٠,٠١‏ . 
ملاحظة (5) : 


تسمی هذه الطريقة ( إجراء الاختبار الانی جموع المربعات ) sum of squares‏ 
simultaneous test procedure‏ وهی (حدی طرق الاختبار ات البعدية للمقارنات 
التعددة . 


مثال" (۸ - ۵) : 

اختبر ما تراه یستحق الاختبار في نتائج تجربة المثال (۸ - ۱) . 
الحل : 

لو رتبنا التوسطات الناتجة تصاعدیا نجد الآتي : 


۸ ( جلوکوز + فرکتوز )2 ۵۸,۲ ( فرکتوز ) ۰ 51,1 ( جل وکوز ) › 
0١‏ ( سکروز ) ۰ ۷۰,۱ ( مراقبة ) . وهذا الترتیب يوحي بعدة مقارنات 


تكتفي منها با بل : 


۳۸۹ 


(أولا ) القارنة ین التوسطات الثلاث الأول حیت ہا تبدو قريية من 
بعضها ويشك في وجود فرق جوهری بينها . 


۵۸۰+ 9۵۲ + (بين الأقسام اثلاث = 99۳ + 9۸۲" + ۸ع - ۹5ہ‎ ٢ 
۳۰ ۳ 


VY, =‏ ره ۱ = ۹,۸ 
الثلاث ليست ذات دلالة أى يمكن اعتبار أن هذه الأقسام من جتمعات متساوية 
المتوسطات 3 وذلك عند مستوی الدلالة ه ۰,. 


( انيا ) القارنة بین متوسط السكروز ومتوسط السکریارق اگلاٹة الأخرى : 
© ۲ ( سكروز ضد السكريات الاخری ) . 


= لكك ب(كقه + كمه + KoA.‏ - رای + *ؤه + ۵۸۲ + ۵۸۰ 
٤ 7‏ 


۸۱ + ۱۰۲۱۲۱۷۵ ,۱۳۰۲۰ = ۲۳,۲ 
بما أن ۲۳۵,۲ أكبر من القيمة ا حرجة ۵1,۳۵ نحكم بان الفرق بين السکروز 
والستویات الآخری من السکریات هو فرق جوهری ما يشير إلى أن السکروز 

یؤخر نمو النبات بدرجة أقل من السکریات الاخری . 
ملاحظة (۷) : 
إذا رغبنا في إجراء اختبار بين أى زوج من الاقسام فیمکننا استخدام اختبار 
ت للمقارنة بين متوسطی مجتمعین معتدلین - راجع البند ٦ - ٦(‏ - ۳) مع أخذ 
6 


۰۵ 


رضح اک مل یں 

+a € 

ت له 
بدرجات حرية (ده - ك) وهی درجة الحرية لتقدير التباين داحل الأقسام في تحليل 
التباين » إلا أن الطريقة سابقة الذكر أكثر عمومية » فهى صالحة للتطبيق مهما 
كان عدد أقسام المقارنة . 


کا يمكننا إيجاد حدى ثقة بدرجة (۱ - 00) للفرق بین المتوسطين من الصيغة . 
میم - ج ۴ع ٢۱‏ ل + ت 


۱ 
نه له 
۱ ۲ 


ون - م (ه) 


أما حدا الثقة بدرجة (۱ - ») لمتوسط أى قسم حر فهما : 


و و (له - ۵) )03( 


م 


ملاحظة (۸) : القيمة الحرجة للفرق بین متوسطی عينتين 
CRITICAL DIFFERENCE (C.D.)‏ 


إذا رغبنا في إجراء عدة اختبارات بعدية بين أزواج من التوسطات فيمكن بنفس 
فكرة القيمة الحرجة لمجموع المربعات إيجاد القيمة الحرجة للفرق بين أى زوج 
سه , سم من التوسطات کالاتی ( على فرض تساوى عدد الوحدات في كل 
مجموعة ) : 
يكون الفرق بين متوسطین ت ,© ذا دلالة 


۳۸۹ 


ی إذا كان | ت, - | کار + ا 7 


والعدد الذى بالطرف الأيسر من هذه التباينة هو القيمة الحرجة الطلوبة . 

ففى المثال (۸ - )١‏ وبأخذ به = رڈ نجد أن : 

القيمة الحرجة بين متوسطى قسمین = ٥,٦٤۷‏ × ۷ ۲و۰ × ۲,۰۱ 

۲,۱۰ ۰۵ = 

إذا زاد الفرق | ست - سم | عن العدد ٢,۱۰۰٢‏ أو كان مساویا له فإن هذا 

الفرق یکون ذا دلالة عند الستوی ۰,۰۵ والا فلا دلالة له عند هذا الستوی . 
فمثلا : الفرق بین متوسطی قسمی ا ل و کوز والفر کتوز = ۵۹,۳ ۵۸,۲ ۱,۱ 

وهذا الفرق أصغر من الَيمّة احرجة ۲,٩‏ فهو غير ذى دلالة عند الستوی 

۵ . أما الفرق بين متوسطی قسمی السکروز والراقبة وهو ۷۰,۱ - 54,١‏ = 5 


فا کبر من القيمة الحرجة ۲,۱ فهو فرق جوهری . ونصل إلى نفس هذه الاستنتاجات إذا 
استخدمنا طريقة القيمة الحرجة جموع الربعات . 


ملاحظة (۵) : التقسم الأحادى 
ONE—WAY CLASSIFICATION‏ 


إن التقسم الناتج عن التجارب ذوات العامل الواحد التى نوقشت ف البنود 


YAY 


السابقة یندرج تحت ما یسمی بالتقسم الأحادى أو التقسم من ناحية واحدة . 
وهذا التقسم یتناول حالتین : 

(ا) ا حالة السابق دراستبا ومثل ها بالمثال (۸ - ۱) وتوابعه » حيث یکون لدینا 
مجتمع واحد ونرید اختبار تأثير ۵ من المعالجات ( مستویات عامل التقسم ) على 
متغير ما متعلق بهذا ا جتمع . فى هذه الحالة نسحب من هذا اجتمع عينة عشوائية 
ثم نقسمها عشوائیا إلى ك من ا جموعات غير التداخلة ونعطی لكل منها معالجة 
مختلفة » 2 ندرس الاستجابات فى هذه المجموعات . 

(ب) الحالة التى يكون لدينا فما له من ا جتمعات لكل منبا خاصة متميزة ويراد 
دراسة تأثير هذه الخواص على متغير ما . هنا نسحب عينة عشوائية من كل جتمع ونعطى 
لكل منہا نفس ا معالحة ثم ندرس الاستجابات . ومن أمثلة هذه الحالة المسائل ٢ء‏ 
۳ 5 من اقارین (۸ - )١‏ الآتية . ففى المسألة (۲) لدينا ٤‏ جتمعات 
هى مجتمعات الأنواع الأربعة من الأرانب ؛ وف المسألة (۳) لدينا ۳ مجتمعات 
هى ا جتمع الذى تزرع فيه البذور فى أول مايو وا جتمع الذى تزرع فيه البذور 
فى ۱۵ مایو ثم مجتمع ۲۹ مایو . 

فى الحالة (ب) نفترض أن اجتمعات التى سحبت منبا العينات هی مجتمعات ` 
معتدلة :ھا نفس التباين » ونستخدم نفس الفوذج الاحصانی ۰ وہذا لا ختلف 
التحليل الاحصائی نظريا ولا حسابيا عن الحالة () . 


قارین ( ۸ - ۱) 
( افتراضات العشوائية والاعتدالية متوفرة ) 


(۱) الجدول الآتي يبين عينة من قم شدة القاومة لعدن معين ( بعد طرح ۱۰۰ 
من كل منها ) وقد حصلنا على هذه القبم من ٤‏ أشرطة من العدن قيس کل مہا 


۳۸۸ 


عند ۳ نقط مختلفة ( الرکن - الوسط - الحافة ) . هل متوسط شدة القاومة 
واحد عند جميع نقط الشريحة ؟ 


او ۳ حافة 

۲ 2-3 ۳۷ 
3 ۳۹ ۲ 
۳۳ ۷ ۸ 
5 ۳۷ ۳۷ 


(۲) القم الآتية هى أطوال أذناب نوع معين من يرقات القرادة في عينات من 
4 أنواع من الأرانب ( مقيسة بالیکرون ) . هل هناك فروق جوهرية بين 
متوسطات الأطوال في هذه الأنواع ؟ 


(٤ 00 99 (1) 
۳۷۹ ros ۳5.۰ ۳۸۰ 
٤ ۳۹۰ ۳5 ۳۷۹ 
۳۹۲ ۳۹۲ ۳5۸ ۳۹۰ 
۳۷۲ ۲ ۳۷۹ ۳3۸ 
۳۷ 3 ۳۳۸ ۳۷۲ 
۳۹۰ ۳۷۲ ۳:۲ ۳۹۹ 

۳۹ ٦ ۳۷4 

۳۹4 ۳9. ۳۸۲ 

۳:۲ t٤ 

۸ ٣٤ 

۱ 

۰۸ 

اطرح ۳۰۰ أو أى عدد مناسب ۳4۸ 


۲۶۹ 


(۳) هل تار زراعة القطن یوثر في وزن ا حصول النانج من البذور ؟ 
الآتي هى الأوزان بالکیلوجرامات الناتجة من > حقول قسم کل مہا إلى ۳ 


أحواض : 
۱ مایو ۵ مایو ۹ مایو 
۳,۳۵ ۳,۸۰۲ ۱۹۹ 
۱,٩‏ ۲,۱۷۱ ۲۸۹ 
اہ ۲,1۸ ١14‏ 
٤ر٢ ١6‏ 1,7۳ 


)٤(‏ قسم ۲۸ آرنباً عشوائيا إلى ٤‏ أقسام متکافعة وأعطی لکل قسم معالجة 
ما ( مثلا : ۰ دواء - نظام تغذية - بيكة .. ) والجدول الق یعطی مستوی 
السكر في الدم الناتج من هذه المعا جات 5 هل هناك دليل على وجود فروق بين 
تأثيرات هذه المعالجات على مستوى السكر في الدم ؟ 


العاسات 
(٤ (۳) (٢) 0(١)‏ 
۱۷ ۳۷ ۳۵ ۹ 
15 ۳۹ ۳۲ ۸ 
o ۲١ ۳۸‏ ۱۷ 
4 ۱۳ ۳۸ ۱۸ 
۳۱ 1:5 ۳۱ ۱ 
صفر ۳۳ ۳٤ ۳٤‏ 
۳۳ ۱۳ لمق ۱۳ 


۹۰ 


)٥(‏ فی تجربة صناعية كان أحد المهندسين مهتماً بكيفية تغیر متوسط امتصاص 
الرطوبة بين خمس مجموعات مختلفة من ا حرسانة » واستخدم لذلك ٦‏ عینات لکل 
جموعة تعرضت للرطوبة لمدة ٦۸‏ ساعة فجاءت البيانات کا يل . 


۰ ای عدد مناسب . 


اختبر أن یل = یل = ۰۰۰ = یل عند الستوی .,٠١‏ 

)٦(‏ فی تجربة ما اختبرت سلالتان من اعدعهعهاه)۱ ملنطم‌معمظ إحداهما لدورة 
یرقات قصيرة (4ونعم لها #مط) والاخری لدورة طويلة » کا اُخذت سلالة 
کمجموعة مراقبة . وني الیل 4۲ لخصت البیانات عن طول الدورة بالساعات 
فیما يلي : 


السلالة 
دورة قصيرة دورة طويلة مراقبة 
یی : ۸۰ ۳۳ 565 
3۳ 2 ۳۹4۰ ۷۳۹۱ 


مج مس ری : ۱۹:۰ 


"5١ 


آولا : آجر تحلیل التباین وفسره . 

ثانیا : آجر القارنة القبلية ین الدورتین القصيرة والطويلة معا ضد الراقبة . 
ثالثا : أجر القارنة البعدية بين کل من أزواج التوسطات الثلاثة . 

راع + آوجد فترة فة بدرجة ۸۹5 لکل من هذه التوسطات . 

(۷) في أحد الأبحاث الطبية عن علاج جحوظ العين الناتج من تسمم الغدة 
الدرقية اختيرت عينة عشوائية من ۳۰ ضفدعة وقسمت عشوائيا ال ثلاث 
جموعات متساوية العدد تلقت |حداها علاجا دوائياً وتلقت أخرئ علاجا جراحياً 
( استشصال الغدة النخامية ) وترکت المجموعة الثالثة دون علاج ( مجموعة مراقبة ) 
ثم قيست العیون با لمقیاس الأفقي للعين فتجت القع الآتية بالللیمترات . 


مجموعة العلاج الدوالي : ۵۸۶۹ ۱,۸ گرا ۸ ١۴‏ کرد yo‏ ۱۷ 
مجموعة العلاج الجراحى : دوا ا ول ۱:۲ ۱:۸ ,۱ ۱,٩‏ ۱,۷ ۱,۱ ٣را‏ 
مجموعة المراقبة : ۹ ۲۳ ۱,۸ ۲ ۱۷:۹ ۲:۱ ۲ ۱:۷ ۱,۸ 


(أ) اختبر تأثير مجموعتي العلاج ضد مجموعة الراقبة . 
(ب) اختبر ما إذا كان هناك فرق جوهرى بين نوعى العلاج . 

( خذ يه = ۰,۰۱) 
(۸ - 5) التجارب ذوات العاملين : 

TWO—FACTOR EXPERIMENTS 

اعتبر عينة حجمها ده مأخوذة من متغير معتدل سح وسطه الحسالي 4 وتباینه 
60 وافرض أن وحدات هذه العينة قد تعرضت لتاثیر عاملین لأحدهما ك من 
الستویات وللثاني ‏ من الستزیات . الطلوب اختبار ما إذا كان ا جتمع الذی 
أخذت منه العينة متجانساً باللسبة لكل من هذین العاملین عل حدة, 


۳۹۲ 


في هذه الحال علینا أن نختار بین طریقتین للتحلیل » ویتوقف هذا الاختیار على 
ما إذا كان العاملان مستقلین أو کانا یتفاعلان معا . والقصود بكلمة التفاعل هنا 
هو تأثير أى من العاملین على الآخر . وسنبداً با حالة الأبسط التي سنفترض فيها 
عدم وجود تفاعل بين العاملین . 


(۸ - 5 - ۱ حالة عاملين لا يتفاعلان : 


على أساس توفر عوامل الاعتدالية والعشوائية وخطیة الموذج وعلى فرض عدم 
وجود تفاعل بين عاملى التجريب » يكون تحليل التباين ما هو إلا امتداد لتحليل 
التباين للتجارب ذوات العامل الواحد ولا يزيد عنه إلا بخطوة منطقية واحدة . 
توضع وحدات العينة في ك من الأعمدة تناظر مستويات العامل الأول » ه من 
الصفوف تناظر مستويات العامل الثاني » فتخضع أى وحدة تجريبية ري للنموذج 
الاتی : 
ری ۶ + نهر + وار ہے 0۱۰ 

حيث مإ ۰ /0ى ۰ خر تحمل نفس العاني السابقة في الموذج (۲) » وحیث 
8 تعبر عن متوسط أثر الستوی ر للعامل الثاني . 

و كنتيجة مباشرة لذلك ؛ لا یتحلل مجموع الربعات الكلى إلى مرکبتین کا هو 
الحال في التساوية (۳) بل إلى ثلاث مركبات . ومن الطبیعی أن تظل المركبة الاول 
التي تعبر عن الاختلاف بین مستویات العامل الأول ( الأعمدة ) کا هی آما 
المركبة الثانية في التساوية (۳) فتفصل إلى مركبتين |حداهما تعبر عن الاختلاف 
بين مستویات العامل الثاني ( الصفوف ) والأخرى تعطی الاختلاف الذی یتبقی 
من الاختلاف الكلى بعد استبعاد أثر کل من العاملین . هذا الاختلاف یعزی إلى 
عدة أسباب نضمها تحت كلمة « الخطاً » » منہا الخطأ العشوالي أو حطا التجریب 
ومنہا اخطاً الناشيء عن إهمال التفاعل بین العاملین إذا كان هناك تفاعل . 


۳۹۳ 


يمكن جبرياً أن نثبت التطابقة الآتية : 


وهذه المتطابقة تترجم لفظیا کالاتی : 


۴ ( الكلى ) = ۳ ۲ ( بين الأعمدة ) + “ “ ( بين الصفوفت ) 
+ ۲ ۲ (الخطأً ) 


حيث ۷ دن - ۱ س کل ۱ برو دهت ١‏ 


ء پر در - ك) - (ه - 26 رك جس) (ه ل )١‏ )220 


و خی مھ 


إن هذه ا مرکبات الثلاث تعطى ثلاثة تقديرات مستقلة لتباين ا جتمع 0" وهی : 
2 = ۴ (بين الاعمدق/(۱-۵) ۰ ع = ۲ (بين الصفوف)/(2 - ۰0۱ 


ع = ۲ «خطا) | رہ - لے - م + 6 


۳ 
۲ 


ء 2 
تساوی متوسطات مستویات العامل الاول 5 واستخدام نسبة التباین س لاحتبار 
۳ 


صحة الفرض الصفرى عن تساوی متوسطات مستویات العامل الثاني . 
۲۹٤‏ 


مخال ۸ -) : 


قسمت ۱۲ بقرة إلى هر > ٤‏ من ا جموعات بکل منها ۳ بقرات بحسب الوزن 
عند بدء التجربة . أعطى للأبقار الثلاث بکل مجموعة نوع ختلف من الغذاء . 
وبعد فترة من الزمن قیست الزیادات فى آوزان الأبقار ورصدت بالجدول 
م - 4) الآتى . لدینا عاملان الأول هو عامل الغذاء وله كه = ۳ مستویات 
والثانی هو عامل الوزن الابتدانی للأبقار وله ھ = ٤‏ مستویات . الطلوب بح 
تأثير كل من هذین العاملین على الزيادة فى وزن الأبقار عند مستوی الدلالة ۵ ۰,. 


جدول م - ): 


لدینا اثنان من الفروض الصفرية : لا الوزن الابتدائی ولا نوع الغذاء له تأثیر 
فى زيادة أوزان الأبقار . 


۲۹٩ ۵ 


۲ 


۴ ( الک ) ۲۷ + ... + ۲۱۵ + ... + fo +... A,‏ ۶داد 


۱۲ 
= ۲۳۱,۷۵ — ۲۱۱,۸۷۵ 
= ۱۷۰,۰۲۲ بدرجات حرية ۱۱ 
۴ رین الأعمدةم - ۷ + ۲۵,۵ + SO TEA‏ 
1 ۲ 
۲١٢٠۸۷۵ ۲۲۰۰۱۸۱۲۵ =‏ 
= 4,۱۲۵ ه بدرجات حریة ٢‏ 
او سرت ۹,۵ + TEA + ۲۳۵ + EA‏ _ هرک" 
۳ ۱۲ 
= ۲۲۳,۶۱۲ - ۲۱۹,۸۷۵ 
۸۰۸+ بدرجات حرية ۳ 
٢‏ (اخطّع) > ۱,۰٦٦۰‏ ۱۷ = (ہ۱۲؛٤ہ‏ + ۸۷۰۱۷۲۹۱ 
= ۲۸۸۲۰۸۵ بدرجات حرية ٦‏ 


وينشاً جدول بالتباين الآتى ؛ 


بين الأعمدة (نوع الغذای ‏ ۵4,۱۲۵۰ ع = ۲۷,۰۲۵ 


| بین الصفوف (الوزن الاتدا | ۸۷,۷۲۹۰۱ ٤‏ ۲۹,۲۲۰ 


7 ۲ 
خطا التجریب ۲۸۸۵۸۰۰۰۸ 4 6 4,۷14 


۳۹۹ 


بے وات فى ا کو روہ ریش پر N‏ 
إلى الاختلاف فى الزيادة فى أوزان الأبقار . 

کذلك یں 5 وهذه اصغر من 0 واذن نرفض الفرض 
الصفری الثانى عند الستوی ۰,۰۵ ونقرر أن احتلاف الاوزان الابتدائية للأبقار 
له تأثیر فى الزيادة فی آوزانها . 


مارین (۸ - ۲) 


(۱) أجريت تجربة زراعية لاختبار تأثير اختلاف التربة ( قطع من الأرض ) 
واختلاف نوع القمح (۷ سلالات ) على محصول الحبوب . وقد قسمت کل قطعة 
أرض عشوائياً إلى ۷ أحواض وزعت علیها السلالات السبع عشوائیاً نعجت 
البيانات الاتية التي تسجل المقادير الناتجة للمحصول بالكيلة . 


أولا : ابحث دلالة تأثیر كل من عاملی التربة ونوع القمح . 

انیا : ابحث ما إذا كان الفرق بين السلالتین )٥(‏ » (5) ذا دلالة عند الستوی 
۵ ۰ وه 

ثالنا : ابحث ما إذا كانت تربة القطعتین ٢‏ » ه ( معا ) تختلف عن تربة القطعتین 
۱ معا . 


را ستخدام مستوق الدلالة أدره 


(۲) الاتی هى مقادير الكلوسترول ( بال ملليجرام في العبوة ) التي وجدتبا ٤‏ 
معامل في عبوات لثلاثة أنواع متشابهة من الغذاء وزن كل منها ٦‏ أوقيات . 


اختبر عند مستوی الدلالة ۰,۰ ما إذا كانت : 
( أولا ) متوسطات الكلوسترول في الأنواع الثلاثة من الغذاء متساوية . 
( ثانیاً ) المتوسطات التى حصلت علیها المعامل الأربعة متساوية . 
کہ الأعداد الاتية ھی درجات الحرارة ( مقاسة بالسنتجراد ) لياه احدی 
البحیرات في أربعة أيام متتالية من صيف ١457‏ م ( الساعة الثانية بعد الظهر ) ؛ 
وقد أخحذت هذه الدرجات على ۱۰ أعماق مختلفة ( مقاسة با تر ) . ابحث دلالة 
كل من عامل اليوم والعمق . 
۲۳۹۸ 


ليك ۱ # ۱۲,۰ ۱۵۱,۳۰ 


: حالة عاملین یتفاعلان‎ )۲ - 5 - ١ 

في التجارب ذوات العاملین » إذا كان هناك شك في وجود تفاعل بین العاملین 
آی في تأثر كل منهما جزئیاً بالآخر ء فان الموذج (۱۰) لا یکون مناسباً لأنه 
لا یفسح مكانا لتأثير هذا التفاعل . وعل فرض توفر شروط الاعتدالية والعشوائية 
وخطية الموذج فان انموذج الناسب یاخذ الصورة الآتية : 


سر = م + حر + قر + (60)رى + خرن "0۱ 


۲۹ 


حيث (00), تعبر عن تأثير الاختلاف الناشيء من تفاعل العاملین . ولکی 
نوجد مقیاساً لهذا الاختلاف لا مفر من تکریر التجربة برمتپا مرة واحدة على 
الأقل وذلك لانه في التجربة الواحدة یؤثر الستوی ۳ مثلا من العامل الأول مع 
الستوی ۲ مثلا من العامل الثاني على و حدة واحدة فقط هی حب من وحدات 
التجریب » وبا ٹل بالنسبة لازواج الستویات الاخری ء ولا بکون هناك مجال 
حینئذ لایجاد الاختلاف الناشيء عن تفاعل العاملین إلا إذا كان هناك أكثر من وحدة 
تتعرض لتاثیر كل من آزواج هذه الستویات » أى إلا إذا کررت التجربة مرة 
واحدة على الأقل . وتجمع نتيجة التجربيتن أو التجارب فیما یسمی باخلایا کم 
في المثال (م - ۷ الاتي . 

ومن الناحية الحسابية نوجد كلا من ۲ ۴ ( الكلى ) ۰ ۲۲ ( بين الأعمدة ) ع 
۴ ۲ ( بين الصفوف ) من واقع القم الناتجة عن التجريب کا في البند السابق . 
اما بالنسبة للاختلافين الباقیین فنحسیهما من مجاميع الخلايا کالاتی : 

نفرض آننا كررنا التجربة برمتها | من الرات فيكون كل زوج من آزواج 
الستویات قد أثر في | من وحدات التجریب . سنسمی مجموع قم کل من هذه 
الوحدات « مجموع الخلية » ونرمز له بالرمز ۲ وإذن : 


۳ ۳ ۳ 


© ۲ (بين الخلايا) 7 ی ۱۲( 


رہ 


بدرجات حرية عددها (۵ ۵ - )١‏ حيث ك عدد الأعمدة » 2 عدد الصفوف . 
إن هذا الاختلاف هو مجموع الاختلافات الناشئة عن العاملین بكل أنواعها وإذن : 
۶( تفاعل العاملين ) = ۲ ۲ بين الخلايا ) - ۴ ۴ ( بين الأعمدة ) - 

۲ ” ( بين الصفوف ) بدرجات حرية عددها 
(ك ھ -)۱ - هه - هم = ك ماك - م +ں 
(ك )1١‏ ره ۱) 


oe 


أما الاحتلاف الذی نضعه تحت كلمة « خطأ » فهو الاختلاف التبقي من 
الاختلاف الكلى بعد استبعاد جملة الاختلاف الناشيء من العاملین . آی أن : 
۳ ,افطل ۴ ۴ (الكلى ) - ۲ ۲ ( بين ا لایا ) . 
بدرجات حرية عددها (ںہ - )١‏ - (ك ۵ - )١‏ دب - لك ھ 


مثال (۸ - ۸۷ : 


الجدول (۸ - ۸) الآتي یعطی نتائج تجربة أجريت مرتين (بشکل مستقل) لدراسة تأثیر کل 
من عاملی شدة الضوء ودرجة الحرارة على معدل نمو أحد النباتات . الأعداد ۱۷ء 
۹ ۲ ۰ ھی نتائج التجربة الأولى والأغداد ۹ ء 
٤ ۰ ۰ ۲۸‏ ۲ هی نتائج التجربة الثانية . أما الأعداد 
التی بين قوسین فهی مجاميع الخلايا . جر تحلیل التباین ثم أجب عن التساژلات 
القبلية الاتية : 
( آولا ) هل متوسط تأثير درجة الحرارة ۸ یساوی متوسط تأثیر درجة الحرارة 
۸؟ 
( ثانيا ) هل متوسط تأثیر درجة الحرارة ۱6 یساوی متوسط تأثير درجة 
الحرارة ۲۱ ؟ 
( ثالٹا ) هل متوسط تأثير درجتی الحرارة ۸ ء ۲۸ معا یساوی متوسط تأثير 
درجتی الحرارة ٤١ء‏ ۲۱ معا ؟ 
الحل : 
۴ (الكلى) د م م مم سای - سس 
زہ 
IE YHH E +o +...+ A+ ۲+۲۵ +۲۱۷ ->‏ 
۱۷۷٣۶‏ - ۵۹۸-۱۱۷۱ حيث و = ۳و۳ ۲۳ 


۳۰ 


)۲۰ ۷ 
NORA“ 
(YW ۰ ۳ 


) ( ۲ 1 


۴ (بين الأعمدة) 


۴ (بين الصفوف) 


الجدول (۸ - ۸) 


)۲۹( ۱۰ ۰۱۳ (TA) 10 ۳ 


)۲۰( 4 ۰ ۲ (N) ۵ ۰ 1 


(N ٩۰ ۳‏ ۳ ۰ و( 


۲ ۳۰ %( ۲ ۳۲۰ ری 


۳ ۳ 


<ج هو لتكت 


ىو 
نه لہ 


۸۸ 
)9( ۶4 
) ( ۵ 


) ( ۲۳ 


۱١۷۷ مک‎ + ۲۵۱ + ۲۵۲ + ۱ 


۸ 
۰۵ - ۱۱۷۲ 
ہہ 


+ئ و +۱ ابں' 
۸ 


۵۰ - ۱۱۷۱ ع ۷۵, 


۱۲۷۳۹ 


۰۰.۱ 


۴ (بین اخلایا) = 


ے ١٤+٢٦‏ 4 و ۱۱ 


۲ 

۱۱۷۲ - ۱۷۲ = 

= ۸ ۵ حيث ۳ ح ۱۵2۱-76 
مم (تفاعل) < ٤۸‏ - (۱۲,۲۵ + ۵۰۱,۷۵) 

< ۳ حيث 17 = (۱۲2()۱-4) = ٩‏ 
¢< ۳۳ (الخطاً) = ۵۹۸ - روه 

= ۰ ۵ حيث 7 = ۱۱۶۱-۳۱ 

جدول (۸ - 6 


مجموع المربعات | درجات الحرية 


بين الأعمدة (شدة الإضاءة) 


بين الصفوف (حرجة الحرارة) ۱۷۵ 
تفاعل (الإضاءة × الحرارة) ۳,۷۷ 


داخل الأقسسام (لخطا) ۳,۳ 


حب یں سے ۵۱۳۶۱۰ ات ۶ 6,۶۲ 


یں ره + تفع بن ۹ ۲,۰۹ 


وعلى ذلك فان : 
(۱) الا ختلافات بين مستویات شدة الاضاءة ليست ذات دلالة عند الستوی ٠۰٥‏ 
( أى یکن اعتبار هذه الستویات متكافة ) . 
(۲) الاختلافات بين مستويات درجة الحرارة ذات دلالة عالية . 
(۳) التفاعل بين عاملى الاضاءة ودرجة الحرارة ليس ذى دلالة عند الستوی ٠,٠٥‏ 
نجيب الآن عن التساؤلات الثلائة المطروحة . 
( آولا) 


۴ (درجة الحرارة ۸ ضد درجة الحرارة ۲۸) = اد + 4 : يلد = ٣,٥٥‏ 


کے 


٥٣٠٠١٦٢٦٦ _ 


رد 
= ۱۳۷,۵۲ 
ی ۳,1۳ 


با أن ف , 2-7 ۸ < ۱۳۷,۹ نرفض الفرض الصفری عن تساو ی تأثير 
درجة الحرارة ۸ وتاثیر درجة احرارة ۲۸ ونستنتج أن لدرجة الحرارة ۸ تأثير أكبر » 


( ثانيا ) 


۱۰,۵۲۵ = گڈ' + ۲۳۱ - فلا"‎ = )١١ ء۱١ (بين مستوى درجتى الحرارة‎ » ٣ 


با أن فى. . ریپ > 4,54 > ۳,۳۷۵ نقبل الفرض الصفرى عن تساوى تاثیر 
درجتی الحرارة ۶ ۲۱ . 


۳۰ 


( ثالنا ) 


۴بین الزوجین) = (۱۰۱ +۱۸ + 11٤ - ۳1 + ٤٤‏ = مر 
۱۹ ۱۹ ۲ 


نرفض الفرض الصفری عند مستوی الدلالة ۰,۰۱ 


: )٩( ملاحظة‎ 


إن هذه القارنات الثلاث مستقلة ويمكن التأكد من ذلك باستخدام معیار استقلال 
مقارنتین الذی سنقدمه بالبند ۸ - ۱۱ - )١‏ . ولذلك فان مجموع مجامیع الربعات 
هذه القارنات وهو ۳۰,۵۲۵ + ۱۰,۵۲۲ + 1۰,۵ = ۰۰۱,۲۲۵ یساوی 
جموع الربعات بين الصفوف ( درجات الحرارة ) ء أى أن هذا المجموع قد تحلل إلى 
۳ مركبات مستقلة » کا تحللت درجات حريته الثلاثة إلى ثلاث درجات حرية 


ملاحظة (۱۰) : 


إذا كنا قد و جدنا تفاعلا ذا دلالة بين شدة الاضاءة ودرجة الحرارة فان اخطوة 
التالية نكوكىحيتعذ تقسم البيانات إلى جداول متفصلة لكل مستوى من مستويات شدة 
الاضاءة وتحليل كل جدول لاختبار تأثير مستويات درجة الحرارة » وقد نجد أنه في 
مستوی ما من مستويات الإضاءة تكون درجة الحرارة ذات تأثير جوهری بینا في 
مستوى آخر لا يكون هذا التأثير جوهرياً . وبالمثل يمكن تجزىء البيانات لكل من 


£ 


مستویات درجة الحرارة لاختبار تاثير مستوی الاضاءة عند کل درجة حرارة ۰ 


۳۰۵ 


" ارين (۸ - ۴) 
في دراسة استهلاك الاكسجين لسلالتین من ا حیوانات الصدفية عند ثلاثة 
ترکیزات لاء البحر أخذت ٤‏ قراءات لكل مركب من السلالة وتركيز الاء 
( اللوحة ) وسجلت القراءات بقیاس معين في الجدول الاتي : 


AN 
۲ ج٦‎ 

۷۰۵ 
9:۸۷ 

15۰ 
۹۳۳۰ 


اجموع ۱۰۹,۸۱ 1,۷۲ ۲,۳۴ 


(۱) اختبر الفرض أن استهلاك الأوكسجين لا يختلف باختلاف السلالة . 
(۲) اختبر الفرض أن استهلاك الأوكسجين لا یختلف باختلاف اللوحة . 
(۳) اختبر تأئير تفاعل السلالة واللوحة على استهلاك الأ وكسجين . 


"٥ = 0 خذ‎ ( 


PAIRED COMPARISONS : القارنات التزاوجية‎ )۷ - ۸( 


الفروض في التجارب ذوات العامل الواحد أن تكون وحدات التجريب فى 
ختلف أقسام المعالجة متجانسة بقدر الإمكان » وذلك لكى تکون الفروق في 
استجابات هذه الوحدات لستويات العامل راجعة فقط للفروق بين هذه 
الستویات . آما إذا كانت الوحدات غير متجانسة فان هذا يتيح الفرصة لاختلافات 
عشوائية قد تكون من الکبر بحيث تودی إلى اختفاء الفروق الحقيقية في تأثيرات 
تلك المستويات کا سنرى في الثال (۸ -) القادم . 

غير أن متطلب التجانس هذا قد یفرض قیوداً عنيفة على عدد الوحدات التي 
تحتاجها الدراسة » فمثلا لمقارنة نوعين من المسكنات لرض ما الفروض أن يكون 
الرضي من نفس الجنس ومن نفس العمر والظروف الصحية وشدة الألم الناتج 
عن الرض ... ومن الواضح أنه من الصعب عملیا الحصول على عدد كاف من 
الرضي الذين یشت رکون في هذه الخواص . وحتي إذا آمکن الحصول على مجموعة 
بہذہ الأوضاف فان دراسة مثل هذه ا جموعة الخاصة تکون دراسة ضيقة وتکون 
النتائج قاصرة على مجموعة الرضي الذین یتصفون بهذه الصفات ا خاصة › والافضل 
أن تشمل الدراسة مجالا آوسع لکی تکون النتائج أكثر عمومية » وذلك بتجریب 
نوعی السکنات على ختلف الرضي بذلك الرض نأعذهم عمداً من این ومن 
ختلف انحموعات العمرية والظروف الصحية . 


ومن الضروری إذا إيجاد حل وسط بين متطلب التجانس في وحدات التجریب 
ومتطلب تنويع هذه الوحدات 4 وهما متطلبان متعارضان 


وقد وجد الحل بتصمم تجارب تعرف بتجارب القطاعات کاملة التعشية 
randomized complete blocks‏ ( كلمة كاملة تعني أن كل مستوى من مستويات 
العامل يظهر نفس العدد من المرات في كل قطاع ) . وسنہتم هنا حالة خاصة من 
هذه التجارب تعرف بالقارنات التزاوجية وهی ا الة التي يكون فیہا عامل 
التجريب ذا مستویین فقط (ك = ۲) و میت تزاوجية لان کل و خدة.من وحدات 
لتجریب تتلقي أحد الستویین ‏ تتراوج مع وحدة ماثلة تتلقي الستوی الآخر . 
على أن الاسلوب الذی نتبعه في تناول وتلیل هذه الحالة يمتد إلى الحالات التي 
يكون فيها لعامل التجريب أكثر من مستويين . 

والطريقة الاجرائية هذه التجارب تعتمد على وضع وحدات التجريب مثني مثني 
في قطاعات يتألف كل منها من وحدتين تتلقي إحداهما المستوى الأول وتتلقي 
الأخرى المستوى الثاني » بشرط أن تکون الوحدتان في كل قطاع متشام‌تین - 
بل قد تكون نفس الوحدة تعالج مرتین في وقتين مختلفين - وبشرط أن یکون توزيع 
المستويين على الوحدتين عشوائیاً ( مثلا بإلقاء قطعة من العملة ) في كل قطاع 
على حدة . أما الوحدات في القطاعات الختلفة فقد تكون متشابهة أو غير متشابہة . 


لقطاعات 


(٢) (١)‏ ۳( رب 


وحدات ۲ 7 ۲ 
التجریب ۱ ۱ 


۳۰۸ 


بتعدد الظروف بين مختلف القطاعات » ويمكن النظر إلى الاستجابة في أى وحدة 
تجريبية على أنها مولفة من ثلاثة عناصر هی : 


( أ ) تأثير مستوی المعالجة لعامل التجریب . 

(ب) تأثیر الظروف داخل القطاعات ( ویعتبر عاملا ثانياً ) . 

(ج) مركبة عشوائية . 
وتوضع استجابات وحدات التجریب کا یل حیث سر ٹس ترمان إلى 
الاستجابات في القطاع . للمستوی الاول وللمستوی الثاني على الترتیب . 


القطاع الستوی الأول الستوی الثانى 
)۱( ۴غ ات 
99 ۱ سپ تن 
)۳( سم صم 
(۵) کان صن 


بهذا التصور نکون بصدد حالة خاصة للتجارب ذوات العاملين غير التفاعلین » 
وبالتاللى تسیر عملية تحليل التباين کا في البند (۸ - 5 - )١‏ السابق . 
مثال (۸ - ۸) : 

آراد باحث أن يعرف ما إذا كان عرض الجزء الأسفل من وجه البنات أكبر 
فی سن السادسة منه في سن الخامسة ء فاختار عينة عشوائية من ٠١‏ بنتاً وقاس 
عرض الوجه وهن في الخامسة ثم أعاد القياس بعد عام » وسجلت الأطوال 
بالسنتيمتر کا یل : 


۳۰۹ 


۱۱,۲ ۱۱:۹۲ 
۷,1 ج2 
۳ 100 


٣۸۶۳ء‏ نع 
ى = ۷,۵۲ 


۲ 
مم هو س رو ۱۷۱۸:۱۱۲۰ 


لدینا عامل جریب واحد هو العمر وهذا العامل له مستویان هما ٥‏ سنوات ٦ ٦‏ 
سنوات ونرید القارنة بین متوسطی عرض الوجه في هذین الستوین . وتحسبا لوجود 
فروق بین آفراد العينة فإننا ندخل هؤّلاء الافراد کعامل ان مع ملاحظة أن کل فرد يمثل 


۳1۰ 


قطاعاً خضع لكل من مستويي العامل , وعل أساس عدم وجود تفاعل بين العاملین 
نسير في تحليل التباین کا في البند (م - )١ - ٦‏ لنجد ما يل : 


۴ «لکلی) . - ۱۷۱٥۲۱۲۸ - ۱۷۱۸۸٦۰۶٢ < 1۸٤ - ۱۷۱۸,۱٦۰١‏ 
00 
۲۰٢ =‏ . حيث س - ۲۹ 
م م (بین العمرین)-< ۴۳ + ۹۲,ع ۲۱۱ - ۱۷۱٥۲۸‏ 
۱۰ 


۱۷۱٥۸۲٢۲۸ - ۱۷۱٥۸ = 


= موه حيث 77 = ١‏ 
م م (بين الأفرادم)- ۲۱8,۸۹ + ۱۵,۱۹ ۰۰۰ شیک - ۱۷۱۶۲۱۲۸ 
۲ 
۷۱۷,۸٣۳ =‏ - ۱۷۱۵۲۱۲۸ 
= ۲,۱۳۸ حيث لي = ۱۶ 
م م (اخطا) = ۲,۹۷۱ ۰۱۳۰۰۰ + (IIA‏ 
ے ۰۰۱۰۸ حيث ال = :۱ 


حدول (۸ - 0۲۱ 


ور ریہ 


۰ «(۸92۸۹۳ 


اہر تج 


۳11 


الاستنتاج : 

(۱) نسبة التباين للأعمار ذات دلالة عالية لأن ون ۱1 ٤‏ ١ع‏ أصغر من ٩‏ 5 
ما جعلنا نستنتج أن عرض وجه البنات في سن السادسة آوسع منه في سن الخامسة . 

(۲) کا أن الفروق بین أفراد العينة ذات دلالة عالية لان ف ۱ . , . [4 ۱ ۽ ۲۱ أصغر من 4 ۰ 
ملاحظة )١١(‏ : 

إذا كنا لم ندخل في اعتبارنا الاعتلافات بين آفراد العينة وأجرينا عملية تحلیل 


التباين على أساس أن لدينا تجربة ذات عامل واحد کا في البند (۸ - 4) نحصل 
على جدول التباين الآتي : 


جدول (۸ - ۱۲) 


وهنا جد أن نسبة التباين للأعمارليستذات دلالة ما يشير إلى عدم وجود فرق 
ما توصلنا إليه من قبل والسبب في ذلك عدم تجانس أفراد العينة ووجود فروق 


۳ 


بینہن نشا عنه احتلافات كبيرة كان يجب أن تستبعد ولکنها آضیفت إلى الاختلاف 
العشوالي فتضخم مجموع مربعات الخطاً وهذا بدوره دخل في مقام نسبة التباين 
فجعل هذه النسبة أصغر من أن تكون ذات دلالة » وبالتالى اختفي الفرق بين 
مستويي عامل التجريب . 

إن للمقارنات التزاوجية تطبيقات عديدة في مختلف ميادين البحث العلمى خاصة 
عند القياس أو الاختبار المتكرر لنفس المجموعة بعد فترة ما أو بعد حدث ما حيث 
يجرى القياس « قبل وبعد » هذه الفترة أو هذا الحدث . ومن أمثلة ذلك اختبار 
قوة عضلات مجموعة من الأفراد ثم تعريضهم مرینات رياضية عنيفة ثم اختبار قوة 
عضلاتهم مرة أخرى . كذلك قياس خاصة ما مجموعة من الكائنات الحية أو الأفراد 
ثم قياس هذه الخاصة لنفس المجموعة بعد مرحلة ما کا في المثال (۸ - ۸) الأخير . 


كذلك تنتج المقارنات التزاوجية عند تقسم وحدة ما إلى نصفين يتلقي أحدهما 
أحد مستوبي عامل ما ويتلقي النصف الآخر المستوى الثاني الذى يمكن أن يكون 
مستوى الراقبة . وكمثال لذلك اختبار قوة نوعين من المضادات الحيوية يحقن 
أحدهما في الذراع الأيمن والآخر في الذراع الأيسر لنفس الشخص ثم قياس قطر 
البقع الحمراء الناتجة في كل من ال حالتین . 

ومن التصميمات التي تؤدى إلى مقارنات تزاوجیة أيضا إعطاء معالجتين إلى 
شخصين يشتركان في خبرة واحدة سواء كانت خبرة ورائية أو بيئية » کاعطاء 
دواء إلى مجموعة من التوائم أو الأشقاء يتلقي أحدهما الدواء ولا يتلقاه الآخر 
( مجموعة مراقبة ) . 
)١ - ۷ - ۸(‏ اختبار ت للمقارنات التزاوجية : 


ذکرنا في اللاحظة (4) بالبند (۸ - ع) آننا حين نتناول عاملا ذا مستوین 
وك = ۲) یکن أن نستخدم اختبار ت للمقارنة بين متوسطی هذین الستوین 


۳۳ 


وتکون النتيجة التي نحصل علیها من هذا الاختبار مطابقة تماما للنتيجة التي نحصل 
علیہا من تحليل التباين . غير أن الاحصاءة التي مرت بنا بالبند ٦ - ٦(‏ - ۳) 
لا تصلح لهذا الغرض في حالة المقارنات التزاوجية لأن أحد شروط استخدام تلك 
الإحصاءة استقلال المجموعتين بينا نحن هنا بصدد مجموعتين مرتبطتين بل هما نفس 
امجموعة . أما الإحصاءة ت التي تصلح لذلك فتأخذ الصورة الآتية : 


ن _ ف مل لل 


بدرجات حرف س = ن - ۱ ,۱ ۱۳) 
ع.ر / ۷ ن 


متوسط الفروق بين استجابات الستوین 


حم 
۱ 
8 
( 
لس 


7 لل ع (ف - ف" = تباین الفروق فى 


= لعفا - 2 نی رو 
ر ن ۱ 


مع ملاحظة أن ,٤‏ / باه هو الخطأ العیاری متوسط الفروق مقدراً من العينة. 
و الاختبار الذی نجريه باستخدام الاحصاءة (۱۳) يعطى نتيجة مطابقة تماما لا تعطيه 
طريقة تحلیل التباین إلا أنه لا زودنا بمقياس لتباين القطاعات ( الصفوف ) . وفي 
المثال (۸ - ۸) الأخير يمكننا ا حل کا یل : 


ناش 


الجدول (۸ - 6۸۳ 


ف = ع = ۰,۲۰ من السنتیمتر 
ای = ل (۰,۱۲۱۲ - ی = ۰,۰۱64۳ 
عر = ۰۰۳۹۲۸۱۰ 


عر | ۷ن ای = موا 
١٠6 1‏ 


الفرض الصفرى ف : م = لإ 
الفرض الاخر ف :م کل 


۳۱۵ 


بحساب قيمة الإحصاءة (۱۳) من بیانات العينة ( وعلى أساس صحة الفرض 
الصفری ) نجد أن 
5 أت گت 


رو 
2 


۰و 
وهذه القيمة ذات دلالة عالية مما يجعلنا نرفض الفرض الصفری ونستنتج أن عرض 
وجه البنات أوسع فى سن السادسة منه فى سن الخامسة . 


ملاحظات : 

(۱) یکن أن نثبت رياضيا أن مربع قيمة المتغير ت عند درجة الحرية ن يساوى قيمة 
المتغير ف عند درجتى الحرية ١(‏ » ن ). ففى المثال الأخير نجد أن : تی 7 
۱۹,۷۲۲١ (‏ )' = ۳۸۹,۰۳ . وهذا العدد يساوى العدد في = ۳۸۹,۱۱ الذى 
ظهر بالجدول ( ۸ - ١١‏ ) فيما عدا الفرق الناشیء عن عمليات التقريب . 

(۲) فى مثل هذه ا حال يكون لدينا متغيران غير مستقلين سح صہ ء إلا اننا 
فى استخدام الاحصاءة (۱۳) نعتبر أن لدينا متغيرا واحدا ف حيث ف = س - ص. 
ولما كان المتغيران سح ص. هما متغيران معتدلان متو سطاهما ‏ ۱۷ للم 
وتبایناهما 0 ٤ت‏ على الترتیب » فان المتغير ف يكون متغيرا معتد لا متوسطه 
لل = مر - م وهذا التوسط ينعدم إذا كان الفرض الصفری صحیحا . أما 
التباین ٥‏ فنقدره من العينة بالمقدار ع" العرف فى (۱4) بصرف النظر عن 
تساوى أو عدم تساوى التباينين 0" » 0" . أى أننا فى استخدامنا للإحصاءة 
(۱۳) لا نكون بحاجة لفرض تساوى هذين التباينين . 

(۳) إن حدى الثقة بدرجة ۱ - ين للفرق ہلل - للم بین متوسطى جتمعى 
المتغيرين فير المستقلين حہ ‏ ص هما ( بالأسلوب المعتاد ) : 

ف + 


(1٥) ت‎ 


۳۹۹ 


ففى الثال الاخبر نجد أن حدی الثقة بدرجة ۸۹٩‏ للفرق بين متوسط عرض وجه 
البنات فى سن السادسة ومتوسط عرضه فى سن الخامسة هما 
۰ لس ۰۰۱۰۱ ۷ ۲,۹۷۷ أى ۰,۱۷۰ ۰,۲۳۰ من السنتيمترات 


تمارين (۸ - 4) 

۱ - آراد طبیب باحث أن يقرر ما إذا كان تعاطی قرص من مادة معينة يحدث 
تأثيرا جانبیا غير مرغوب فيه من حيث تخفيض ضغط الدم . وقد بدأت التجرية 
بقیاس ضغط الدم لعينة عشوائية من ٥١‏ فردا ثم (عطاء الاقراص لافراد هذه العينة » 
وانتبت بقیاس ضفط الدم مرة أخرى بعد فترة معينة . سجلت القیاسات کا يل 
حيث س تعبر عن الضفط قبل تعاطی القرص » ص تعبر عن الضغط لنفس 


الشخص بعد تعاطى القرص : 

(9(9 5 0٦٥ (D0) ۵ ۸ 0۵ O (O © © 0( الفرد:‎ 
۸ 1۸ ۷۲ ۹۱۲ ۷ 1 ۸۲ ۷۸ ۲۲ N YN ۲۷۲ ۲۷۲ ۸ ۰ 
۷ ۷۷ ۷ ۲۰ ۷ ۷۲ 6 ٢٥٢ ٦۸ ٦٦ ص : ۸ ۷۲ ۷۲ ۷۰ الله‎ 


هل هذه البيانات تؤدى إلى الحكم بأن للأقراص تأثيرا فى تخفيض ضغط الدم ؟ 
استخدم كلا من طريقة تحليل التباين واختبار ت وقارن بين النتيجتين . 

۲ - کان أحد الأطباء يشك فى أن الميزان الذى يزن به الرضی فى عيادته يعطى 
قراءات أعلى من القراءات التى يجدها المرضى عند استخدامهم للموازين التى فى 
منازشم . ولاختبار ذلك طلب الطبيب من عشرة مرضى تسجيل آوزانهم بملابسهم 
الكاملة قبل مغادرتهم منازهم إلى عيادته ثم قام بوزنہم فور وصوفم فحصل على 
البيانات الآتية حيث ~ تعبر عن الوزن فى العيادة ء ص تعبر عن الوزن بالمنزل 
س: ۱۵۳ ١٤٢٤‏ ۲۰۷ ۱۷۳ ۱۲۷ ۱۱۲ ۱۸۱ ۱۳۲ ۱۳۹ ۲۱۳ 
ص : ۷۵۰ ۱۶۷ ۲۰۳ ۱۷۱ ۱۲۹ ۱۱۰ ۱۷۹ ۱۳۲ ۱۳۸ ۲۱۰ 


۳۷ 


اختبر ما إذا كان الطبیب محقا فى شکه وأوجد فترة ثقة بدرجة 945/ للفرق 
بين نوعی الوزن . 


(A - ۸)‏ جو تپ ذوات الغلاثة العوامل ( في مربع لاتيني ) 
LATIN SQUARES‏ 


إن المشكلة الأساسية في تناول التجارب ذوات الثلاثة العوامل هى أنها تحتاج 
لعاف کبیر من وحدات التجریب ویبفی اع يد الات توفر 
في عدد هذه الوحدات » وفكرة الربع اللاتيني تحقق هذا التوفیر وتعطی مثالا جیداً 
لأهمية اختيار التصمم الکفء أى الذی یعطی نتائج كثيرة بأقل قدر من الجهد 
التجريبي . 

والمربع اللاتيني من الرتبة ل هو تنظم روف ۱ء ب » جہ؛ ۰۰۰ عددها 
ل على هيئة مصفوفة مربعة (ل × ل) یشترط فيها أن يقع كل حرف مرة واحدة 
بالضبط في كل صف ومرة واحدة بالضبط في كل عمود » وبذلك يظهر کل حرف 
ل بالضبط من الرات . الصفوفات الاتية هى أمثلة لمربعات لاتينية ذوات الرتب 
الثالثة والرابعة وانخامست علماً بأنه يمكن كتابة أى منها بصور أخرى مختلفة . 


e ۱‏ مج 0 ا ھ ب بت و له ۱ > 
نت > | > ب 0 1 > 1 ت هه 0 
ر | تب ب 0 ۱ > و <> 1 ب ھ 
۱ > ب و ۱ 9 و جح ب 

هم ند ىح و | 


في أى مربع لاتيني لدينا آعمدة يمكن أن تمثل عناصرها مستویات عامل ما 


۳۸ 


وصفوف يكن أن تمثل عناصرها مستویات عامل ثان » ولدینا أيضاً حروف اء 
ب » جاء ٠٠٠‏ يكن أن تمثل مستویات عامل ثالث . ولذلك تصلح الربعات 
اللاتينية لدراسة التجارب ذوات الثلاثة العوامل بطريقة تعد امتداداً للطريقة التي 
استخدمناها بالبند- (۸ - 5 - )١‏ . وبالاضافة إلى الشروط المعتادة » ينبغى توفر 
الشرطين الآتيين لاستخدام المربعات اللاتينية : 

١‏ - أن یتساوی عدد مستويات كل من العوامل الثلائة » وبذلك يكون عدد 
الأعمدة = عدد الصفوف = عدد الحروف - ل ء ويكون عدد وحدات التجریب 
هو له = ل" . 

۲ - ألا يكون هناك تفاعلات بين العوامل الثلاثة ء لأن هذا التصمم لا يقيس 
التفاعل نظرا لأن هناك مشاهدة واحدة فقط فى كل خلية . 

( يحسن ألا تستخدم المربعات اللاتينية التي تقل رتبها عن خمسة لعدم وجود 
الفروض الموضوعة ) . 

ولتحليل التباين من مربع لاتيني نوجد ۴ ۲ ( الكلى ) » ۴ ۲ ( بين الأعمدة ) ؛ 
۳ ۲ ( بين الصفوف ) کا في البند (۸ - 5 - )١‏ وبالنسبة للعامل الثالث نوجد 
الاختلاف الناشیء عنه من الصيغة : ۱ 


هي م" 7 
٣۳‏ (الحروف) = کک ج 
لل 


حيث ۲ هو مجموع القم الرتبطة با حرف س رس حا ت »< ...). أما 
۴ ( الخظأ ) فيحسب بطرح مجموع الاختلافات الناشئة عن العوامل الثلائة من 
الاختلاف الكل . 


۳۹ 


مثال (۸ - 8) : 


لاختبار تأثير ۳ عوامل على احصول وهی تأثیر احتلاف الأسمدة ( ه أنواع ) 
وتأثيرا احتلاف التربة في اتجاهين متعامدین » قسمت قطعة أرض إلى ۲۵ حوضاً 
متساوية الساحة ومرتبة في ٥‏ صفوف موازية لأحد الاتجاهین ‏ ه أعمية موازية 
للاتجاه التعامد عليه » ثم وزعت الأنواع الخمسة من الأسمدة عشوائیا على الأحواض 
بحسب خطة مربع لاتيني من الرتبة الخامسة ء ونتج المربع اللاتيني الاني حيث 
تشير ا حروف إلى الاسمدة وتشير الصفوف والاعمدة إلى الاتجاهين المتعامدين وتشير 
الأعداد إلى الكميات الناتجة من احصول ( مطروح ٠١‏ من كل منها ) والطلوب 
بحث تأثير كل من هذه العوامل الثلاثة . 


3 
ار اراد ",4 ها ,رب ره حا ار 
۱,۸ ح ے٥‏ ,۳ ب لرا ا ,۲ ھ O‏ 3 -<ه ,كا 
اوه د ۷,۹ ,۱ب هروا وره ۲,۹ 


بالسبة للأسمدة ( ا حروف ) ند أن ال جامیع © کا يلى : 


۳۳۰ 


6 :ا = ره بے ۳,۳ ج = ۲۸,۱ د= ۲,۳ ه = -۱۱,۹ 


۲ 
۳ 
٢‏ (الكلى) = مج ع سے - س 
له 
۸ - للا = ۲۸۱,۱۸ حیث س = ۲۶ 
Yo‏ 
۱ ۳ ۴ 
۴ (بين الاعمدة) = ثم ے - مس 
لل له 
= ۲ ,۱۷ = ع ‏ ۷۴۳۲ حيث ۲ 2 و 
م ۳ 
۴ ۲ (بين الصفوف) = عم 2 سس 
له 
٥۰,۹0 =‏ - ع = ٢٦,۹۵٥‏ حيث ل - 4 
: ۲ ۳ 
۴۳ (بين الاسمدة) = ع سود سس 
لل له 
 - ۱۹۶,۸٩۹ =‏ ۱۹۰,۸۹ : حيث لط ٤=‏ 
۰ اخطا) = ۲۸۱,۱۸ - (۱۳,۰۲+ +٣٦۹۰‏ 0۹۰,۸۹ 
= ۲ ۰ ۳ حيث ل = ۲8 - ۱۲ = ۱۲ 
ف = ۳,۳۲۱ + ف = 4۱,ه 
[IY < ۱ ۲۱۲ 4,۵‏ 


الاستنتاج : انظر الجدول (۸ ٠١‏ ) . 
)١(‏ الاختلاف الناشیء عن الأسمدة ذو دلالة عالية . 
(۲) الاختلاف الناشیء عن الأعمدة ليس له دلالة عند الستوی ٠,۰٥‏ 


دلالة عند الستوی ۰,۰۱ 


۳۳۱ 


جدول ۸ - ۸۶ 


۳/9۵ ۱ - لا٤‎ 


١۰۰۷ ۱ - لا٤‎ ء٤‎ 


۱۹۰,۸۹ #4 = ل 


)۲-(۱-( = ۲ 


رقف کرش 


۲,۰۱۰۱۷ ۳۰ 


۲۸+0۸۸ 


غارین (۸ - 8) 

)١(‏ فی دراسة فی أبحاث السوق كان الطلوب اختبار تأثير ثلائة عوامل على 
مبیعات نوع معين من الغذاء في قطر ما وهذه العوامل هی : 

(۱) طرق التعبعة - ٤‏ مستويات :ا۱ء راء جب ؛ 

. مستويات‎ ٤ - الناطق ا ختلفة في القطر‎ (٢( 

(۳) طرق التشجيع على الشراء - 4 مستويات : نسبة تخفیض ء يانصيب ء 
وقد أجريت تجربة باستخدام تصمم مربع لاتيني من الرتبة الرابعة وسجلت البیعات 
فی أسبوع بعشرات الآلاف من الدولار كالآتي : 


۳۳ 


مج |= ۱۹۷ مم ب = ۱۱۷ مم ج = ۱۷۹ 2 داع ۱۹٩۹‏ 


ابعث دلالة تأثیر کل من العوامل الثلاثة . 


(۲) في المثال (۸ - ۹) آثبت أن الخطأ العیاری 
ع بالل جك سوت ا _ للفرق بين متوسطين هو ۱,۰۰۵ 
ند نه لل 
۱ ۲ 


وممن ثم بين أن الفرق الذی يقل عن ۲۲ یں آأی متوسطین لا یکون ذا دلالة 
عند المستوى ٠,٠5‏ ومن ثم برهن أن : ٠‏ 

(1) متوسط ا حصول الناتج من السماد ج آکبر جوهرياً من ذلك الناتج من 
أى نوع اخر من السماد . 

(ب) متوسط ا حصول الناتج من السماد د أكبر جوهرياً من ذلك الناتج من السماد 
ه. 


۳۳ 


(۸ - ۹) معالجة الاحرافات عن افتراضات التحلیل : 


إن سلامة ما جریه من تحلیل وما تخرج به من نتائج تتوقف على توفرالافتراضات 
المذكورة فی البند (۸ - )١ - ٤‏ . ولکن ماذا یکون موقفنا إذا ۸ تكن بعض 
هذه الافتراضات مستوفاة ؟ هذا ما سناقشه کا یل : 


(ا) افتراض الاعتدالية : 


إن افتراض اعتدال اجتمعات التی نتناوها فى تحليل التباين هو افتراض رئیسی . 
ولکن نظرا لأننا فى هذا التحلیل ( بالفوذج ابت التأثیرات ) نبحث فى انفروق 
بين التوسطات فان هذاالافتراض‌یکن أن نتحلل منه دون خطورة بشرط أن تکون 
العينات كبيرة کبرا کافیا ( أى لا يقل حجم کل منہا عن ۳۰) . وذلك لأنه حسب 
نظرية الناية الم ركزية - انظر ملاحظة البند ٦(‏ = ۳) - إذا كانت الاستنتاجات 
التعلقة بالأوساط الحسابية صحيحة حین تکون ا جتمعات معتدلة فإنها تظل 
صحيحة حين تکون ا جتمعات غير معتدلة بشرط أن تکون العینات كبيرة کبرا 
كافيا . وكلما اشتد انحراف اٹجتمع عن الاعتدالية كلما وجب علینا زيادة حجوم 
العينات . 


(ب) افتراض تساو ی التباینات : 


يتضمن الافتراض الثانی من‌افتراضات تحلیل التباين أن تکون مجتمعات أقسام أو 
مستویات عامل التجریب متساوية التباین . يمكن التجاوز عن هذاالافتراض بشرط 
أن تکون العینات متساوية الحجم لأنه فى هذه الحال لا يكون التحلیل حساسا 
للاحرافات الصغيرة عن افتراض تساوى التباينات . أما إذا لم تكن العينات متساوية 
الحجم فإن اختلاف تباينات مجتمعاتها يكون ذا عواقب وخيمة على صحة 
الاستنتاج . وهذا يفضل سحب عينات متساوية الحجم كلما أمكن ذلك . 


٤ 


(ج) افتراض استقلال الأخطاء : 


يتطلب الافتراض الثالث أن تكون أخطاء التجريب مستقلة عن بعضها وعن 
مستويات المعالجة ء وهذا أمر بالغ الأهمية لسلامة استخدام اختبار ف فى تحلیل 
التباين . وعدم توفر هذا الشرط يمكن أن یؤدی إلى خطأ جسم ف الاستنتاج . 
ولذلك وجب اتخاذ القدر الكافى من الحيطة فى عملية التجريب بحيث نضمن 
استقلال المشاهدات داخل وبين ا جموعات » ويساعدنا على ذلك تطبيق مبدا 
العشوائية فى كافة جوانب التجربة وقد سبق الإشارة إلى ذلك . 


وفی كثير من الأحيان يمكن تصحيح بعض الانحرافات عن الفروض الموضوعة 
باستخدام أحد التحويلات المناسبة كالمذكورة ف البند ٤(‏ - ه) . على أنه إذا فشلنا 
فى توفير هذه الفروض فلا مفر من الالتجاء فى التحليل إلى أحد الطرق غير 
البارامترية التى سنتناوها فی الفصل الرابع عشر . 


)١١ - ۸(‏ عودة إلى مقارنة المتوسطات : 


نعلم أن تحليل التباين ما هو إلا الخطوة الأولى لدراسة نتائج التجربة وأن الخطوة 
الثانية ‏ فى الفوذج ثابت التأثيرات ) هی مقارنة متوسطات أقسام المعالجة واختبار 
ما قد يكون بینها من فروق . ولقد قدمنا فى البند (۸ - ه) طريقة لاختبار هذه 
المقارنات فی حالتى المقارنات القبلية والبعدية . ونقدم الآن أسلوبا أو مدخلا اخر 
متغيرات أخرى » وبالتالى يسفر عن نفس الاستنتاجات . على أن دراسة هذا 
الدخل تعمق مفهوم المقارنات وتضفى علا معانى مفيدة . وف هذا البند والبنود 
الثلاثة التالية نقدم بعض التعاریف الأساسية فى هذا المدخل ونبداً بالتعريف الآتى : 


۳۲ 6 


تعریف )١(‏ : القارنة ( أو المتضادة ) 
COMPARISON (or CONTRAST)‏ 
() القارنة بين متوسطات متمعات : 


لتکن ل » بل ٠‏ لل متوسطات له من اجتمعات . ولتکن | ٠‏ أ »› 
۰ ا آعدادا ثابتة ليست جميعها أصفارا . إن أى تعبیر خطی رز ى هذه 
التوسطات : 


ے۳۷ مل + لم + .... + ل ل > رول على )00 
يسمى مقارنة (خطية) بين متوسطات هذه المجتمعات إذا توفر الشرط الاتی : 
ری مت ا که ۰ ای مم أ = ۰ 

ویتضمن هذا الشرط أن تکون بعض العاملات ار ( وتسمى آوزانا ) موجبة 
والبعض الآ حر سالبة . والعتاد. سيار هذه الأوزان فى أى مقارنة محيث یکون 
جموع الأوزان الوجبة مساویا للواحد وبالتال یکون مجموع الأوزان السالبة 
مساويا للعدد اد . وهذا الاجراء مکن دائما وعيبه أنه يجعل الأوزان ف صور 


كسرية فی أغلب المقارنات ولذلك لا يفضله بعض الباحثين . ومن أمئلة المقارنات 
الخطية ما یل : 


۳ 5 لل, 8 3 ۳ ۳ 3 لل, 5 لل, ۰ ۲ نت لل, 5 لام 3 
(ب) القارنة بين متوسطات عینات : 
لتکن ٣‏ 2 س2 ¢ (o‏ ی متو سطات ك من العينات الملأخوذة من 


۳۳۹ 


اجتمناته برع ادرا ون < ¢ ۰ ۰ ۰ 5 . أعدادا ثابتة ليست جميعها 
أصفارا . إن أى تعبير خطى ل فى هذه التوسطات : 


لم 


(¥۷) IEE Emmy 


يسمى مقارنة بين متوسطات هذه العينات . 

ويمحن إثبات أن توفر الشرط (۱۸) يجعل قيمة أى مقارنة بين متوسطات 
العينات مستقلة عن قيمة التوسط العام ست لهذه العينات . وهذا أمر هام لأننا فى 
مقارنة متوسطات المجتمعات ينبغى ألا يكون لتوسطات العينات أى علاقة بقيمة 
سب التى نستخدمها لتقدير التوسط العام ب للمجتمع . 

(ح) القارنة بين مجاميع عینات 

بالثل » لتکن ‏ » ې » ۰۰۰۰ ار جام ۵ من الصا زاین ب 
.۰ ار أعدادا ابتة لیس جميعها أصفارا رق ای سو کو را ا 


اجامیع : 

۸ 

45 با ۲ ۲.۰.۵۲ ار و‎ ۱٠ 
. = حيث ۶ ار‎ 


لأن ذلك يخفف من بعض عملیات القسمة والتقريب . غير أننا سنتناول هنا القارنات بین 
التوسطات لأننا ساسا ندرس هذه التوسطات وبالتال فان تناوها يكون أكثر قدرة 


۳۳۷ 


على ما نرید توضیحه من مفاهم . وعلى أية حال فإن ما سنقدمه من صیغ تخص 
القارنات بین التوسطات يمكن تحویلها إلى صیغ تخص القارنات بين ا جامیع بمجرد 
3 ۳ ۸ گ۶ 

( يلاحظ أن رمز القارنة لإ أو لإ هو عبارة عن عدد واحد لانه یت رکب من 
جموع آعداد ) . 

إن ای تساوّل عن بعض أو کل متوسطات آقسام المعالجة يكن وضعه فى صورة 
مقارنة بين هذه التوسطات ولا يستلزم الأمر إلا وضع وزن مناسب لكل متوسط 
بحيك یتحقق الشرط (۱۸) » مع ملاحظة اعطاء الوزن صفر للمتوسطات التی 
لا تدخل فى القارنة . 
مثال (۸ - ۲۰) : 


فى المثال (۸ - ۱) كان لدینا خمسة آقسام حجم کل منها ۱۰ ومتوسطانبا 
کالاتی : 


)١(‏ جلوکوز (۲) فرکتوز (۲)جلوکوز + فرکتوز (4) سکروز )٥(‏ مراقبة 


۹۳ھ "رمه 0۸ 54١‏ ۷۰.۱ 


وف الأمثلة (۸ - ۲) و( ۲-۸ و(۸ - 4) التابعة لهذا الثال كان المطلوب 
الاجابة عن التساؤلات القبلية الاتية : 

(۱) هل متوسط مجموعة السكريات الأربعة مجتمعة يختلف عن متوسط مجموعة 
الراقبة ؟ 

(۲) هل متوسط مجموعة السکریات النقية )١(‏ و(٢)‏ و(4) مجتمعة بختلف عن 
متوسط السکر الخليط ؟ 

۳۲۸ 


(۲) هل متوسطات مجموعات السکریات (۱) و(۲) و(4) واحدة ؟ 

إن هذه التساؤلات يمكن صیاغتها على هيئة مقارنات بين التوسطات کالاتی » 
مع ملاحظة أنه يمكن إعطاء أوزانا أخرى تتناسب مع الأوزان المأخوذة هنا ومع 
ملاحظة ضرورة توفر الشرط (۱۸) : 
لح دس + دس عبس + بس دسل 
۷, 


پیل + یہ س دسل + يس - صفر × ل 


آما التساؤل الثالث فیتضمن مقارنتین يمكن کتابتهما بصور محتلفة منها : 


لپ حم خر 
#۷ = د س ۰١ص)‏ > ل 


وعادة ما تكتب القارنات الناظرة بين متوسطات العينات فى جدول کلاتی : 
جدول م - 6۸۵ 


المقارنات المتعلقة بالأمئلة (م - ۲ ور۸ - ٣‏ وه 4) 


)۲( )١( 
۵۸,۲ ۳ 


^۸ 


۸ 
۷ : سكريات نقية ضد سكر خليط 
۸ 

لام : جلوکوز ضد فرکتوز 

۸ 

۷ : (جلوکوز+فرکتوز» ضد سکروز 


۳۳۹ 


¿ هذا ابحدول یسهل إیجاد قم القارنات الأربع کالاتی : 


من 

Mm 

۷ ے‫ 3 ٥۸۸۲ + ۵٩۹,۳(‏ + ۵۸ + 06,۱ ۷۰,۱ ع -۱۰,۲ 
ہ۸ 

۷, > ل )9۹,۳ + ۵۸,۲ + ۶,۱) ¬ ۵۸ + صفر = ٢١٢٢۳٣۳٣‏ 
کر 

لل > ۳رہ - ہیر + دب + = ۱,۱ 
۰٩,۳4 = ۷‏ + ۷بٰی) + ۰ -ار٤٦+.‏ = - م۳٥‏ 


(۸ -۱۹) القارنات القبلية : 

کیا سبق القول » يفضل اختيار القارنات القبلیة بحيث تکون مستقلة إحصائيا 
عن بعضها » وذلك لكى تكون العلومات الناتجة من أى مقارنة ذات قيمة تخصها 
وحدها ولا تتداخل مع العلومات الناتجة من أى مقارنة أخرى . ولذلك یہمنا أن 
نعرف قاعدة نستدل بها على استقلال أو عدم استقلال القارنات . 
(م - ۱۱ - ۱) معيار استقلال مقارنتين : 

يمكن البرهنة ریاضیا على النظرية الاتية : 

لیکن سح » سح ۰۰۰ ؛ سح هی ك من التغیرات العشوائية الستقلة التى 
ها توزیعات معتدلة وتباین مشترك . ولتكن ۷ ولا ها القارنتان : 


ل > أل سح + اس ہی کا دی 


= سد + سح + ری 4 سم 
۷, کے ١‏ ال ۲ و ك 


يكون التغیران العشوائيان لا ولا مستقلين إحصائيا إذا توفر الشرط الآتى : 


ا ور ہد مس ار را 


أى ما ب =. ( ۲۰ () 
( لاحظ أن هذا الشرط يعتمد فقط على الأوزان ولا يعتمد على المتغيرات ) . 


۳۳. 


إن هذه النظرية تمنحنا قاعدة أو معیارا للکشف عن استقلال القارنات . فاذا 
كان لدینا ك من ا جتمعات المعتدلة التى تشترك فی التباين وسحینا منہا ك من العینات 
المستقلة التى نما نفس الحجم فانه تطبيقا هذه النظرية تکون أى مقارتتين ل 
2 بین متوسطات العينات مستقلتين إذا توفر الشرط (۲۰) . 

ويقال لقارنتین ینطبق علیهما معیار الاستقلال إنہما متعامدتان 0280802821 . 
وتعامد مقارنتین هنا یعنی استقلاهما إحصائيا » ولذلك تستخدم کلمتا « التعامد » 
و« الاستقلال » کمترادفتین ما دمنا نتعامل مع متغیرات مستقلة وتوزیعات معتدلة 
تشترك فى التباین . 

وحين تکون العینات مختلفة الأحجام ء به ترمز إلى حجم العينة ر فإن معیار 
الاستقلال یتخذ الصيغة الاتية : 


کی ی ی 

وت 5 

أى ع نے ری 
7 

مثال (۸ - 0۱۱ : 


اختبر استقلال القارنات الدونة باحدول (۸ -  )۱۵‏ على فرض توفر شروط 
الحل : 
بالجدول أربع مقارنات ولذن هناك عی,  ٦‏ آزواج من القارنات يراد 
اختبار استقلالها . ومع ملاحظة تساوی أحجام العینات نجد من الصيغة (۲۰) ما 
7 ۱ 
ہ 


A 
للمقارنتين لإ ولا, : لرل بل > + >( )+ برع‎ 


۳۳۱ 


وإذن هاتان القارنتان مستقلتان . 
للمقارنتين ۷ ول : ی 


وإذن هاتان القارنتان مستقلعان . 

بالمكل نجد أن الأزواج الأربعة الباقية مستقلة ‏ وبذلك تکون ا مقارنات الستة 
مستقلة 'مثنى مثنى . تحقق من ذلك . 
رم - ۱۱ - ۲) اختبار المقارنات القبلية : 

یعتمد اختبار القارنات القبلية على الحقيقتين الآتيتين اللتين يمكن إثباتهما 
راتا 

۸ U 

( أولا ) المقارنة لإ بين متوسطات العينات هى تقدير غير متحيز للمقارنة ۷ 
بين متوسطات ال جتمعات التی أحذت منہا العينات والتی تحمل نفس الأوزان . 

( انیا ) على فرض استقلال المتوسطات » وإذا كان ©" هو التباين الشترك 

7 ۸م 
للمجتمعات فان ا خطا العیاری للمقارنة ۷ بين التوسطات هو 
4 5 
لے 
حيث 3 حجم العينة ر ۰ 
ونظرا لأن التباين 0" يكون عادة غير معروف فإننا نقدره من البيانات المشاهدة 
بنفس طریقة التقدیر فى تحلیل التباين أى بواسطة كع وهو تباین خطاً 
التجريب . وبذلك يكون تقدير الخطأً المعيارى للمقارنة ل بين المتوسطات هو 
ع حيث : 
/ 
گر سا٤‏ ۷ ۶ دك ۲۳( 
نه 


م 


۳۳۲ 


من هاتین الحقيقتين وحین تتوفر شروط اعتدالية اجتمعات وتساوی تبایناتها 
واستقلال التوسطات - وهذا ما نفترضه عادة فى تحلیل التباين - فانه حسب البند 
٦(‏ - 1) یکون للاحصاءة 


نت - ۷2۷ ۲( 


ع 


توزيع ت بدرجات حرية عددها هو عدد درجات حرية ع". والذی نرمز له 
خ 


بال مه 
بالرمز ی 


كا أنه من البند ٦ - ٦(‏ - ۲) تکون الفترة 
ا ل + ع 
) ساك 0[ خ] 6 1 + ۰ ما 3 (۲۰۵) 


هى فترة ثقة بدرجة (۱ - /0) للمقارنة لإ . 


کل من اختبار ت بالصورة (۲4) والفترة (۲۵) یصلح لاختبار أى فرض عن 
قيمة القارنة ۷۷ . وبالرغم من أن اختبار ت هو أصلا کا نعلم » اختبار للفرق 
بين متوسطى عينتين مستقلتين أى للمقارنات التى على الصورة لپ = کر - 0 
إلا أنه يصلح هنا آیضا لاختبار أى مقارنة مهما كان عدد المتوسطات الداخلة 
فيها . وهذا استثناء فى استخدام اختبار ت السابق دراسته . وبالنسبة للفترة )۲٢(‏ ء 
إذا افترضنا قيمة معينة | لمقارنة لإ وم تقع هذه القيمة فى هذه الفترة فإننا , 
کالعتاد » نرفض الفرض ل = | عند مستوى الدلالة © ( اختبار ذو جانبين ) . 

وفى معظم الحالات يكون المطلوب اختبار الفرض الصفرى لإ = ۰ ضد الفرض 
لإ < ۰ وفى هذه الحالة تأحذ الاحصاءة (۲4) الصیغة الآتية : 


۳۳۳ 


۸ 
ف ا ۱( 
53 
و 
أو الصيغة المكاقة ف - الل بدرجتى حرية ۸۱ 7 )۷(" 
۳ 4 


وق هذه ا حالة آیضا نرفض الفرض الصفری لإ = ۰ عند مستوی الدلالة بن 
إذا كانت الفترة (۲6) لا تحتوی الصفر . 
منال (۸ - ۸۲ : 

أجب عن التساؤل الأول الطروح بالثال (۸ - ۱۰) مستخدما مستوی الدلالة 


۱ مع تذ کر أُنناو جدنافی تحليل التباين أن تباین نظأ اتعجريب هو 1 ہے o,‏ 
بدرجات حریة م = ٤٤‏ وأن كلا من التوسطات بنى على ۱۰ مشاهدات 


اخل : 

التساؤل الطلوب يشير إلى القارنة ل بين متوسط آقسام السکریات مجتمعة 
ومتوسط قسم المراقبة . 
الفرض الصفرى : لإ = ۰ والفرض الآخر لإ + 
وجدنا أن , = - ١٠١,5‏ 

۰ ۲ ۲ كك ۲۶ ۳4 جم ۶ = 
من (۲۳) 53 کح حيث 3 = هع 


ںہ 5 
لے 


۶ء × ررب + ریم +( + دون 


1 


۰ 


۳۳ 


١‏ ۲ ۷ م ۲۸۸ بس 
من (۲۷) :ف = ( ان = ۱۵۲,۵4۸ 


9۰ 


وبا أن تق ۱ نرفض الفرض الصفری عند الستوی ۰,۰۱ . 
يلاحظ أن قيمة ف, الناتجة هى نفس قيمة ف. التی سبق أن توصانا إلیہا فى المثال 
a‏ 

ويمكن بطبيعة الحال استخدام اختبار ت بالصيغة )۲٩(‏ حيث نجد أن القيمة 
التی تتتج تساوی الجذر التربيعى لقيمة فى التى حصلنا علیبا . کا يمكن 
استخدام فترة الثقة (۲) کالاتی : 


الحد الأدنى للفترة = ۱۰,۲ - ٢,٦٦ × A٥۷‏ 


= ۱۲,۳۷ 
الحد الأعلى للفترة = -۱۰,۲ + ۰۱5۸۲۵۷ ۲,۱۳ = ۸,۰۳ 


إذن الفترة ( ۰۱۲,۳۷ -۸,۰۳) هی فترة ثقة بدرجة ۹۹ للمقارنة لإ . 
وبا آنبا لا تحتوی الصفر نرفض الفرض ۷ = . عند المستوى ١و“‏ 

إن الصیغ )۲٤(‏ وره۲) و(٢٢)‏ و(۲۷) لاختبار المقارنات القبلية التى وضعت 
أصلا للتجارب ذوات العامل الواحد تصلح كذلك للتجارب ذوات العاملین أو 
أكثر طالا کان الموذج الستخدم هو الموذج ثابت التأثيرات . 
مثال (۸ - ۸۳ : 

أجب عن التساژلات القبلية الثلائة الطروحة بالشال (۸ - ۷ ) علما يان 

ع" = ۳,۱۳ بدرجات حرية 4۵ وأن كلا من التوسطات بنی على ۸ 
مشاهدات . 
الحل : 
نضم هذه التساژلات على هيئة مقارنات کا بالجدول (۸ - ۱5 الا : 


۳۳۵ 


)۱٦-۸( جدول‎ 


القارنات المتعلقة باللال (۷-۸) 


(0 )۲( (MD 


۲,۲۵ ۳,۸۷۵ o,o 


: درجة الحرارة ۸ ضد درجة الحرارة ۲۸ 
: درجة الحرارة ۱6 ضد درجة الحرارة ۲۱ 


الدر جتان ۲۸:۸۱ ضد الدر حتان ۱ ۲۱:۱ 


۱۰,۳۷۵ = ۲,۲۵ ×١ - ۲, <١ 


۱ 
مچ 


[۷۸۲۰۱ = )۱+۱( ل‎ X ۳,۱۳ > | € 

: ۲ ایس 

ف = (۰,۳۷۰۲)ق' / ۰,۷۸۲۰< ۱۳۷,۵٥۹‏ 

بما ان ۳ = ۷,۳۱ فان فى تکون ذات دلالة عالیة 


ونرفض الفرض الصفرى أن لإ = . 
با مل نجد أن 
۸ 


57 = ۱,۱۲۰ وع'ن, = ۰۷۸۲۵ وف = ۳,۳۷۵ 
وإذن نقبل الفرض أن لإ = . 

كذلك ۱ 

6 کت 1 5 5 HE‏ 
۷۔ = ۲,۷۰ وی = ۰,۳۹۱۲۵ وف = ۱٩,۳۲۹‏ 


وإذن نرفض الفرض أن لإ = . 
لاحظ أن هذه هی نفس النتائج التی توصانا لها فى الثال (۸ - ۷) . 


۳۳۹ 


(۸ - ۱۲) تجزیء مجموع الربعات بين أقسام المعالجة : 
إن تحلیل التباین باتموذج ثابت التأثیرات یکافیء فصل البیانات إلى مجموعة من 
القارنات الستقلة » إذ أن کل درجة من درجات الحرية تصاحب معالجة ما یناظرها 
مقارنة ما بين التوسطات . ولتوضیح ذلك نبداً بالتعریف الآنى : 
تعریف (۲) : مجموع مربعات مقارنة : 
۸ 
إذا كانت ل = ا 22 + ل نت + oe‏ + | ست مقارنة بين متوسطات 
العينات فان مجموع مربعات هذه المقارنة يعرف کلاتی : 
$ هك " 
» مل - ۵۵ 2 سے ۳۸( 
ی 3 
ويمكن إثبات أن هذا المجموع درجة واحدة من درجات الحرية . 
م 7 
فمثلا » فى المثال (۸ - ۲) الذى يتناول المقارنة ل بين أقسام السكريات 
تمعة ضد قسم المراقبة نجد ما يل : 
مجتمعة ضد قسم طرافبة ے بل 


ىل < - ۱۰,۲ 


۲ 
عل = دورن ب رن + رن + ١‏ = ۰,۱۲۵ 
۸^ 
3 ۷(" = (-۱۰,۲/ ۰,۱۲۵ = ۸۳۲,۳۲ بدرجة حرية واحدة . 
وهذا العدد بالضبط هو الذى وجدناه فى الثال 8١‏ - ۲) . 


م 
كذلك ء ف المثال (۸ - ۳) الذى يتناول المقارنة لإ بين السكريات النقیة 
والسكر الخليط نجد ما یل : 


۸ 3 ^ 
۷ = ۲,۰۳۳۳ ۰ 2 يد = ۰۰,۱۳۳۳۳ ۲۲ ) = 1۸,۱۳ 


نه 
ص 


۳۳۷ 


بدرجة حرية واحدة 5 وهذا العدد هو بالضبط العدد الذى وجدناه ف الخال 
(۸ - ۴) ۔ 
ويترتب على التعريف (۲) أن 
۸ ۸ ۸ 
تباين(/ا) = ۲ ۲ رل + ١‏ = ۲۲ لا) 
وحين تتوفر الشروط العتادة لتحلیل التباين يكون توزیع نسبة التباین لأى مقارنة 
م 
۷ وهی 
ہہ 
f f‏ )( 
۷ 
ج6 
مطابقا لتوزيع ف بدرجتى حرية ۱ » 7 ويمكن باستخدام (۲۸) ۰ (۲۳) إثبات 
یا a‏ الو ہک رو و گے 
ل 
نبحث الآن فی القارنات الستقلة ء وفى هذا البحث تلزمنا القاعدتين الا تيتين 
للتین يمكن ثباتیما ریاضیا . 
قاعدة )١١‏ : 


^ 
إذا كانت لإ ۳7 مقارنتین مستقلتين على نفس البيانات فان : 


ف = 


5) 


۸ جم 
۶ رش دع ون errr‏ ۳۰( 


أى أن مجموع مربعات مقارنتين مستقلتين یساوی مجموع مربعات احداهما مضافا 
إلى مجموع مربعات الاخری . کا أن مجموع المربعات الناتج من ضم المقارنتين 
يكون له درجتان من درجات الحرية . 


۳۳۸ 


وتمتد هذه القاعدة لأى عدد منتبى من القارنات الستقلة ولذلك نقول إن 
المقارنات الستقلة تجميعية 20941006 

فمثلا » فى الخال (۸ - ع) الذی يتساءل عما إذا كان هناك فروق بين 
00" النقية () بر و(4) » رأينا فى الخال (۸ - )٠١‏ أن هذا التساوّل 

يتضمن المقارنتين 33 ولإ . ونظرا لاستقلال هاتين المقارنتين يجب حسب 

وو ل لل ود مور 
الذی حصلا عليه فى الخال (۸ - 4) . با حساب ند ما یل : 
۸ ۷ 


۸۹ ۱ 
۴ (۷) = + انك = معيو بل جة ري و اة 
۱ ۸ 
= ۵,۳۵ ) و هھ را , ٠١‏ ۰ > ) = ۱۹۰,۸۲ 


4 ۸ 
إذن ۲۲ )۷,) + f‏ رل = 1.۵ + ۱۹۰,۸۲ 
= ۱۹۲,۸۷ بدرجات حرية عددها ۲ 
وهذا بالضبط ما وجدنام بالثال (۸ - )٤‏ وبذلك یتحقق أن 
ہ۸ 


كن تم 
صلل ولا ٣٣‏ طب + ff‏ ) 


قاعدة (۲) : 
إذا كان ان بتجریة ما لك من أقسام المعالحة وكان هناك كه - ١‏ من المقارنات 
الستقلة لا < لا > ۰ لإ بين متوسطات العینات فان : 


۱ ^ ۸ ۸ 
۴ (جیع 7 أى ۲۳ ¥( + مم 1 ٠‏ و2 %_1 


= ۲ (بين آقسام المعالجة) )۳۱( 


۳۳۹ 


وتتضمن هذه القاعدة أن مجموع مربعات أى مقارنة هو جزء من مجموع ا مربعات 
بين أقسام المعالجة ( بدرجة حرية واحدة ) » کا تتضمن أنه لا يكن أن يزيد عدد 
القارنات الستقلة عن ك - ۱ مقارنة . وهناك حرية كبيرة فى اختیار مجموعة من 
كه - ۱ من القارنات الستقلة ويتم هذا الاختیار بحسب التساژلات التی تجری 
.التجربة للاجابة عنها » فإذا بدأنا بمقارنة معينة هکن دائما تکوین الك ۲ من 
القارنات الستقلة الأحرى 
فمثلا » اعتبر المثال (۸ - )١‏ والأمثلة الثلاثة التابعة له . 

عدد أقسام المعالجة = لك = 


من المشال (۸ - )١‏ وجدناأن م م ( بين الأقسام ) -۱۰۷۷,۳۲ بدرجات حرية ؛ . 


2+ - ْ ھ+ 5 او وا 2 
القارنات لإ وللا, ولا ول الدونة بالجدول (۸ - ۱6) هى مقارنات مستقلة 
عددها ٤‏ ١ح‏ ك - 0۱ . 


ہر مم 2/ م 

۴ “قلا رط ولا ولا < ۸۳۲,۳۲ +۳ ابر + درد + ٢۹۰۱۸۲‏ 
= ۱۰۷۷,۳۲ بدر جات حرية ٤‏ 
= م ۲ ( بین الأقسای 


وبذلك تتحقق القاعدة (۲) . 


ملاحظة : 

إن کل ما ذکر فى هذا البند عن القارنات الستقلة ب بين التوسطات ینطبق على 
المقارنات مس بن مجاميع العينات » مع ملاحظة أن جموع مربعات مقارنة 
000 در ار حيث بلا مقارنة بين المجاميع » د حجم 
اسان 


۳۰ 


مثال (۸ - ۸4 : 


و جدت الشاهدات الاتية فى تجربة ما : 


جدول ۸ - ۱۷) 


«اولا) آوجد ۲ ۲ بين الأقسام ) › 

( انیا ) حدد آوزانا لكل من القارنات القبلية الثلاث الاتية بحیث تکون مستقلة ء 
(ا) ا حموعة (۱) ضد المجموعة (۲) . 
(ب) احموعتان (۱) و(۲) معا ضد ال حموعة (۲) 
(ح) الحموعات (۱) و(۲) و(۳) ضد ا جموعة (4) 


ہس 


بالتفصیل . 
ا حل : 
(أولا) ۲ ۲ ( بین الأقسام  )‏ ود" + جل" + ۲ + بدا - ده 
= ۱۳,۰6۸ بدرجات حرية < ۳ 
( ثانيا ) لکی تکون القارنات مستقلة یلزم توفر ما یل : 
)١(‏ شرط المقارنة (۱۸) وهو ل 


١ 
) - شرط الاستقلال (۲۱) وهو ع کہ‎ )۲( 


نه 
2۵ 


مع ملاحظة أن المجموعات مختلفة الأحجام 5 


بقايل من العمليات الحسابية نجد أن الأوزان الطلوبة يمكن أن تؤخذ بالقم السجلة 


بالجدول الآنی أو بای مجموعة من القم تتناسب معها . ويمكن أن يسير العمل 
کالاتی : 


جدول (۸ - ۱۸) ۰ 


ع ۶ 4 = 07 ۰ سا وم 
نبدأ بأسهل القا رنات وهی ل ونضع ها الوزنين ۱ - ۱ ثم نفرض أن أوزان المقارنة 
a‏ ينبغى أن يكون | + | + | = . 


ولتحقیق شرط استقلال آل ور ينبغى ينبغى أن یکون : 


| x ۱- اا‎ ۱ 
۲ + ١ 


۳ 3 
مع ملاحظة أن ۳ هو حجم العينة الأولى » 4 حجم العینه الثانية . 
۱ ۱ 


وإذن د = ے أى ا :ل = ٤:٣‏ 
8 3 

فاذا أحذنا | = ۳۳ فان | = یں |  -‏ بين 
۶ ۱ 2 ۲ ۳ 


وهذه هى الأعداد التی وضعت بالصف الثانى بالجدول . 
۶ ,£ ہ 
بالمثل ء إذا فرضنا أن آوزان القارنة لا هی تن س ء س فان 


بت + ات ٢٣‏ سس جا ۷ 
۵ ہ۸ ١‏ -۱×ب 
ا حك وساف پا ۱ 
4 ۸ ۶ بت = ۷ 
لاستقلال لا » ل : " + گت .-. 


E +7‏ > بت = ٤‏ فان 
بے ٥٥‏ ب, = > ۱۲ 

وهذه هى الأعداد التى وضعت بالصف الثالث من الجدول . 

اتا ل = +o X۱1‏ دم ءا ۱-۶ 

۷= E ])۱<( × بد‎ ۰۶۲۳ 


ے لا ا 
اہی 


١‏ ليست ذات دلالة 


ی 


۳:۳ 


کذلك 

۸ 

لس ۳ ۵ + ۱۷۷-۷ 2 -۱۱ 

۷,۲۰۲ 2 ١٦ى‎ N= ره + ب + يم‎ ۲0۱ 0 f 


نام ف = ٢٢ا‏ = ۲,۲۸ ليست ذات دلالة عند المستوى 0ر 
گے ۲۰۷۰ 

لان حے زا ۱۳] حافك 

بالمٹل 


۸ مہ ۱ 00 : 
۷, = ۰۱۳ ۲۳ (لا) = 4,۱4۲ » ف = ۱,۱۸4 ليست ذات دلالة 


نلاحظ أن ۲۲ (القارنات الثلاث) = ۷,۱۲۰۲+۱,۷۱4 + 4,۱۶۲ 
= ۱۳,۰۵۸ حيث ر = ۳ 
وهذا یساوی ۴ ۲ ( بین الاقسام ) کا نتوقع . 
جدول التباين هو : 


6۸٩ - ۸( جدول‎ 


ما أن ف = ٥,۹‏ » ف 


0 [IT ء۰٥‎ 


]۱۳ ۰۱ ۵ 

نقبل الفرض الصفری بانه لا یوجد فروق بين أقسام المعالجة » کا نقبل أن 
ل حب ل حت لو ء 
(۸ - ۸۳ اختبار المقارنات البعدية : 

نعلم أننا لا نجری اختبارات القارنات البعدية إلا ذا وجدنا من تحليل التباين 
أن هناك دلالة لعامل التجريب آوضحتبا قيمة ف . کا نعلم أنه فى اختبار هذه 
القارنات لا يبمنا أن تكون مستقلة کا هو الحال فى المقارنات القبلية . 

وقد قدمنا بالبند (۸ - ه - ۲) أسلوبا لاختبار القارنات البعدية يعتمد على 
إيجاد قيمة حرجة مجموع المربعات إذا تعداها مجموع المربعات بين قسمين أو مجموعة 
من الأقسام يكون الاختلاف بينها ذا دلالة وإلا فهو ليس كذلك . ويتميز هذا 
الأسلوب بالبساطة والعمومية ويمكن استخدامه لاختبار أى مقارنة دون اشتراط 
تساوى أحجام العينات » وهو فى الوقت نفسه غير حساس للانحرافات عن 
الاعتدالية وعدم تجانس التباينات . والصيغة التى استخدمناها لذلك هی ا تباینة 
)٦(‏ بالبند امیر وهى : 
۴ ۲ (بين الاقسام) > (ك - )١‏ 5 ۰ 


0( - ره + كع ۳۹( 


وهذه التبينة يمكن كتابتها بدلالة قيمة القارنة ‏ والخطأ المعيارى لها عر کالآتی : 
4 
(۷) > رك ¬ عي ٠‏ 


حيث 8', ع" سے له عدد أقسام المعالجة » ده الحجم الكلى للعينات . 


رك - ١‏ ی اكع (TT)‏ 


والعدد الذى بالطرف الأيسر من المتباينة (۳۳) هو القيمة الحرجة للقمية (//)" . 
4 

فإذا كانت (لإ)" مساوية أو أكبر منها يرفض الفرض الصفری لإ = ٠‏ عند 

المستوى 0 وتکون هذه المقارنة هى إحدی العوامل التى تسببت فى الدلالة العامة 

to 


لعامل التجریب » أما إذا كانت ۲1 أقل من القيمة الحرجة فإنہا لا تکون ذات 
دلالة . 
مثال (۸ - ۵ : 

فى الثال (۸ - ه) كان أحد التساژلات البعدية هو : هل متوسط السکروز 
يختلف عن متوسط السكريات الثلائة الأخرى مجتمعة ؟ 

هذا التساؤل يمكن وضعه على هيئة مقارنة کالاتی : 


E ^۸ 


(ء + ٥۸,۲‏ + 6۸ - 4,۱ = حاره 


۸ 
۳۱,۳۹۰ < ۵۸ 


١۱y 1 × =‏ + ۱ + ۱ + 
۷ و مي ۹ ۹ 4 


۰,۷۲۸ = ۰۱۳۳۳ Xo, 61 = 


.. القيمة الحرجة = + × ۰,۷۲۸ × ۲,۵۸ = ۷,۵۱۳ 


ها أن ۳۱,۳٩‏ > ۷,۵۱۳ نرفض أن لإ = ۰ عند مستوى الدلالة ٠,٠٥‏ 


)١ - ۱۳ - ۸(‏ مقارنة أزواج التوسطات : 


تستخدم التباينة (۳۳) للاختبارات البعدية لأزواج التوسطات . ففی الثال 
)١ - ۸(‏ کان لدينا خمسة أقسام واذن یکون هناك ”هه = ۱۰ اختبارات كل 


۳:۹ 


منها على الصورة حت - سن . فى هذه الحالة یکون لدینا قيمة حرجة واحدة 
لجميع الاختبارات لأن قيمة عر واحدة لأى مقارنة وهی : 
۷ = ۰ء × ل (۱+۱) = ۱,۰۹۲ 


وتکون القيمة الحرجة هی ١,۰۹۲ × ٤‏ × ۲,۵۸ = ۱۱,۲۹ 


جدول كالآق حيث الأعداد داخل الجدول تعبر عن الفروق بین“ التوسطات . 


جدول (۸ - ۲۰) 


وبمضاهاة القيمة المطلقة لكل من هذه الفروق بالجذر التربیعی للقيمة ا حرجة وهو 


| ۱۱,۲۹۵ = ۷ قد آن سيعة مپا ذات دلالة عدن الستوی ۰,۰۵ 
وهی الشار إلا بنجمة فى الجدول . 


۳:۷ 


مارین )۸ (N~‏ 
)۱( فى احدی التجارب ذوات العامل الواحد كان هناك خمسة مستویات لعامل 
التجریب » وقد اختیر للتجریب ‏ مس عینات عشوائية مستقلة بکل منہا ٠‏ مشاهدات 
وجد أن متوسطاتها کا هو مبين بالجدول الاق : 


5-0 


4 


3 


1 
کے 
۷ 


مب 


( أولا ) اثبت أن المقارنات المدونة بالجدول مستقلة وأوجد قيمة كل منها . 

( انیا ) أوجد مجموع مربعات كل مقارنة واكتب جدول التباين بالتفصيل علما 

بأن المجموع الكلى للمربعات ٩۱۱۲‏ . بين أن هناك دلالة لعامل التجريب ثم ابحث 

دلالة كل من المقارنات الاربعة . 

( الٹا ) أجر الاختبارات البعدية للفرق بين كل زوج من المتوسطات الخمسة . 
(۲) أجريت جربة لمعرفة العلاقة بين حجم ولون الحائط لحجرة تستخدم فى 

أسلوب مقنن للمقابلات 15601675 وبين مستوى القلق للمختبرین ء وجاءت النتائج کا 

فى الجدول الالی : 


۳:۸ 


۱۳۱۳ 


۱29,۸۹ 


ر أولا ) أجر تحلیل التباين على أساس احتال وجود تفاعل بین الخاصتين . 

( انیا ) أجر القارنات القبلية الاتية بين الأعمدة ( الألوان ) واختبر دلالتها : 
کے یی ہے ہی ہے سے mM‏ سے ۱ 2 اسب کے 
١ ١‏ رو لو ا ويل Ve,‏ 


( ثالثا ) آجر القارنات البعدية بين جمیع الفروق بین أزواج متوسطات الأعمدة 
ر الالوان ) » ۱ 
( رابعا ) اختر مقارنتین مستقلتین بين الصفوف ( الأحجام ) واختبر دلالة كل 
منبما . 
(۸ - 1€( افوذج عشوائی التأثیرات RANDOM EFFECTS MODEL‏ 
فى تناولنا لتحلیل التباين للعجارب ذوات العامل الواحد بالبند (۸ -- 4) افترضنا 
أن لدینا جتمعا معتدلا متوسطه مم وتباینه 0" حذت منه عينة عشوائية قسمت 
عشوائیا إلى ك من المجموعات لتتلقی له من المعال جات اختلفة ما قد يؤدى إلى 
احتلاف تراکیب هذه اجموعات ‏ ولذلك اعتبرنا أن هذه المجموعات هی عینات 
مأخوذة من مجتمعات (معتدلة) قد تختلف متوسطاتها ‏ لل > لإي »> ۰۰۰۰ لى وإن 
كنا نعتبر أن ها تباین مشترك ۲۵ هو :تباین اجتمع الأصلى . ونظرا لأن عناصر 
كل مجموعة تتلفی معالجة محددة فاننا نعتبر أن تأثير أى معالجة هو تأثير ثابت على 
جميع عناصر المجموعة التى تلقت هذه المعالجة » ويختلف هذا التأثير من مجموعة 
إلى أخرى . ومن ثم وصفنا اتموذج الإحصالى الذى استخدمناه فى التحليل بأنه 
موذج ثابت التأثيرات أو اتھوذج 1 ووضعناه بالصيغة (۲) وهی : 


0 : ٹ ص = وه < يسان 
و او وت اہ ی 23ء سوج می چا ٤ے‏ 


وحيث سم هو العنصر الرائی من المجموعة ف التی تلقت المعالحة هه 
> إلى - يم (الفرق بین متوسط ا جتمع فه ومتوسط ا جتمع 
الأصلى ) وهو فرق ثابت بالنسبة لعناصر المجموعة هه 
ويختلف من مجموعة إلى أخرى . 
> خر تعبر عن أخطاء التجريب وهو متغير عشوالى افترضنا أن له توزيع 
معتدل : مع ار 06) . 
ویهدف هذا الفوذج إلى المقارنة بين المتوسطات للل » للل » ۰۰۰۰ لى . 


۳۵۰ 


فى هذا اموذج ننظر إلى المعالجات التى استخدمت ف التجريب على آنها تستغرق 
جميع المعالجات ذات الأهمية وتقتصر استنتاجاتنا فقط على هذه المعالجات المثلة 
فى التجربة . ولكن هناك أنواع من التجارب يكون الطلوب فيا التوصل إلى 
استنتاجات عن مجموعة كبيرة من المعالجات تشمل المعالجات الممثلة وغير الممثلة 
فى التجربة . أى أن الباحث يكون مهتا بمجموعة كبيرة من المعالجات الممكنة لعامل 
التجريب ولكنه حين يقوم بالتجربة لا یأحذها جميعها بل يأخذ عينة عشوائية منہا 
ومع ذلك يرغب ف التوصل إلى استنتاجات عن تأثيرات المجموعة الكاملة . فى 
هذه الحالة يستخدم نموذجا إحصائيا آخر يسمى بالموذج عشوائی التأثيرات أو 
بافوذج 11 يصاغ کالاتی : 


سے ہے بی + خی حيث ہکا ۲ 4 ۰.35 ار 
و = ۰۱ ۲ ...ك (۳4( 
وحیث أى = لم (هه) ۲ لم 


= الفرق بین التوسط بل (وه) للمعالجة ى ومتوسط ال جتمع الأصلى . 
ولا كان مم (وہ) هو متغیر غلیواآی لن المعالجة هه ختار عشوائیا » فان أى یکون 
بالضرورة متغیرا عشوائیا هو الآخر . 
وهذا الموذج يشبه الموذج 1 إلا أن الفرق بینهما كبير » فبینا نعتبر أن تأثيرات 
٥ى‏ فی الفوذج 1 ثابتة » فإننا نعتبر أن تأثيرات ار عشوائية . أى آننا حين نکرر 
سحب العينات فإننا تحت الموذج 1 نسحب دائما نفس المعال جات بنفس التأثيرات 
۷٥ے‏ أما تحت الموذج 13 فنسحب فى كل مرة عينة عشوائية جديدة تختلف فيا 

تاثیرات ار . ومن ثم نصف تاثيرات ا بانها عشوائية وتتوقف على العينة ا ختارة . وكا 
سبق القول يستخدم الموذج 1 حين يكون المطلوب التوصل إلى استنتاجات عن 
فئة محددة من المعالجات تستخدم جميعها فى التجريب , أما اموذج 11 فیستخدم 
حين تكون هناك فة كبيرة من المعالجات التى تهم الباحث ولكنه لا يستخدمها 
جميعا بل یستخدم عينة عشوائية منها . ۱ 
۳۱ 


وف ااموذج 11 نفترض أن للمتغیرین العشوائیین ای وخ التوزيعين الآتيين : 


ار : مع (۰۰ 0» خر مع (۰۰ 0) (۳۰) 
کیا نفترض أن قم ار » خرى مستقلة عن بعضها البعض . 


ویلاحظ آننا عرفنا لی بانہا احرافات متوسطات المعالجات عن التوسط العام للمجتمع 
ولذلك فان متوسط تآثیرات ‏ يساوى صفرا ‏ وهذاما دعانا لأن نیک أن متوسط 
توزیع 1 صفر » اما تباین هذا التوزیع نهر مقدار جهول 0 یراد تقدیره و تقدیر 
مدی مساهمته فى الاختلاف الذی یظهر عند تحلیل التباين وهذا مر هام فى كثير 


إن تحلیل التباین يتخذ نفس الأسلوب الحسالى فى الفوذجين 1 و11 إلا أن 
ادف من التحليل يختلف تماما » فبيها یہدف التحليل فى اموذج 1 إلى مقارنة 
التوسطات » فهو یہدف فى ءالموذج 11 إلى دراسة التباينات » وبصفة خاصة إلى 
تقدیر واختبار کل من الباینین ٥‏ ©" وکلك إلى تقدير التباين 0 لتوزیع 
العاينة للمتوسط الحسالى لاهمیته فى تقدير مدی الثقة فى تقدير التوسط الحقيقى 
م للمجتمع عن طريق التوسط 7 للعينات.أما متوسطات تأثيرات ار فلا جدوى 
من محاولة تقديرها أو تقدير الفروق بينها لأمها عشوائية . 


إذا رمزنا بالرمز ۷ للتباين المشاهد داخل أقسام المعالجة : ط ۲ ( داخل 
الاقسام ) » وبالرمز ع" للتباين الشاهد بين الأقسام : ط ۴ ( بين الأقسام ) 
وبالرمز به لعدد قم التغیر فى أى قسم فیمکن إثبات ما یل : 


(۱) ع هو تقدیر غير متحیز للتباين 6" ۳ 


oY 


(۲) ع" هو تقدیر غير متحيز للمقدار ۲۵ + ب 26 : ۳۷( 
وإذا رمزنا بالرمز ع" للتقدير غير التحیز للتباين 0" فان 
5 ۲ ۲2۶ ۱ 
6, > جرع E”‏ (۳۸) 
وهذه نتيجة مباشرة من )١(‏ » (۰)۲ کا ينتج أن الفرض الصفرى 0 = . 
يمكن أن یختبر بواسطة اختبار ف بالصورة الآتية لأنه فى حالة صحة هذا الفرضل 
يكون كل من ع » 6". تقديرا غير متحيز للتباين 0" : 


نف = ب بدرحتى حرية (ك - ۱ء د -ك) )۳۹٣(‏ 


حيث له عدد أقسام المعالجة و ھ = الحجم الكلى للعینات = ك ىہ . 
۲ 


(۳) تقدير 0" هو 3 و64۰ 


أى أن التباين ي'_ لتوزیع العاينة للمتوسط الحسابى یقدر بواسطة التباين الشاهد 


بین الأقسام مقسوما على العدد الكلى للمشاهدات ھ . 


تتبين نوعية التجارب التى تستلزم الفوذج 11 من المثالنن الآتيين . 


مثال (۸ - 55) : 

فی دراسة حتوی لکلسیوم فی أوراق نبات اللفت الأخضر احذت عينة عشوائية 
من 5 أوراق من هذا النبات م اخ من کل ورفه اختيرت ۶ أجزاء وزد کل 
نحتوی الكلسيوم فى كل منہا وسجلت القياسات بالجدول (۸ - ۲۱) الات : 


ror 


جدول (۸ - ۲۱) 


النسب افوية للکلسیوم فى أوراق نبات اللفت : لكت = 4 أوراق , به = ٤‏ أجزاء . 


النسبة التوية للكلسيوم 
في أجزاء الورقة 


6۰,۲۵ > © ۱۳,۸۷۹ 


ہے ۳,۱۷ 


نظرا لأن الأوراق تخلف من جوانب كثيرة قد لا نعرف طبيعتها کالاختلافات 
الورائية والبيئية ونظرا لاننا اخترنا عينة عشوائية مها فإن الفوذج الناسب هو 
اموذج عشوای التأثير بالصیغة (۲4) حيث ری ترمز إلى نسبة الکلسیوم فى 
الجزء ر من الورقة فه » ر = ۰۱ ۰۲ ۰۳ ٤‏ ۰9 = ۰۱ ۰۲ ۰.۳ ؛ وحيث 
م ترمز إلى التوسط الحقيقى لنسبة الکلسیوم فى مجتمع أوراق اللفت الأخضر . 
کا أن : 

0 ترمز إلى التباين بين الأوراق أى إلى مدى أثر الاختلافات الورائية بين 
ورقة وأخرى على محتوى الكلسيوم » 


۳٥٤ 


0 ترمز إلى التباین داخل الأوراق أى بین القیاسات داخل كل ورقة وبالتال 
فهی تعبر عن تاثير الاختلافات غير الورائية على محتوى الکلسیوم . 
الطلوب فى هذا الخال ما يلى : 
( آولا ) اختبار وجود أو عدم وجود تأثیرات ترجع إلى المعالجات أى إلى 
العوامل الورائية . ويتضمن هذا الاختبار اختبار الفروض الصفرية : | = ۰ ع 
لے .6 ا 0 رد 5 وتتحقق هذه الفروض إذا وفقط إذا تحقق الفرض 
٠ = 2‏ ولذلك فان الفرض الصفرى الطلوب اختباره یؤول إلى الاتی : 


وهذا الاختبار لا يتعلق فقط بوجود تأثيرات للمعا جات التی استخدمت ف التجربة 
بل لجميع ا لمعا جات الممكنة التى دخلت والتی لم تدخل فيا . 

( ثانیا ) تقدير التوسط مم حتوی الكلسيوم فى مجتمع أوراق اللفت مع تقدير 
درجة الثقة فى هذا التقدير . وهذا هو افدف الرئیسی فی هذه التجربة . 

( ثالثا ) القارنة بین التباینین ۳0 و ۲6 لأن هذه القارنة قد تشیر إلى ضرورة 
تعديل التجربة وتصمم تجربة ماثلة تكون أكثر دقة وأقل تکلفة . فإذا كان التباين 
0 بين الأوراق آکبر نسبيا من التباين 0" داخل الأوراق فالأفضل تصمم تجربة 
ناخذ فیہا عددا أكبر من الأوراق وعددا أصغر من الأجزاء والعكس بالعكس ؛ 
لأن هذا من شأنه تصغير تباین توزيع المعاينة للوسط احسایی فيكون تقديرنا 
للبارامتر مم أكثر دقة . 


نقوم الآن بتحليل التباين للمثال (م - )١١‏ . 


5 
۹ھ 


٢٦٠۸۹ = 


ھ 15 


Yeo 


٢‏ (الکلی) اك ار کی مر مه کہ ا وی 
۹٦٦٦ =‏ بدرجات حرية ۱۵ 
f‏ 9 الأوراق) = ۱۲,۰۳4 + ۱۱۳,۷ + ۱۱۲۰+ یت 
- ۸۹ 


= ۰۱۸۸۸۳۷ بدرجات حرية ۳ 
۴ (داخل الاوراق) = ۰,۹۱۲ - ۰۸۸۸۳۷ 


= ۰۰۱۷۸۲۳ بدرجات حرية ۱۲ 


جدول (۸ - ۲۲) 


بین الأوراق ۷ ۰ء" 


بین القياسات داخل الأوراق ۳ءء "8+ 


ء۹٦‎ 


( أولا ) : الفرض الصفری : 6', = ۰ ( لا يوجد تأثير للخواص الوراثية 
على محتوى الکلسیوم ) ۱ 


کر ہے 


من (۳۹) : ف = اہ 
٦‏ ە رو 


كا 


۳۹5۹ 


وهذه القيمة تزيد كثيرا عن القيمة ا حرجة فان وو = ۵٩,ه‏ ها جعلنا 
نرفض الفرض الصفرى عند مستوى عالى من الدلالة ونستنتج أن هناك تفاوتا 
كبيرا فى الخواص الورائية لأوراق النبات: یؤثر تأثيرا فغالا فى محتوى الكلسيوم فى 
هذه الأوراق . 
( ثانيا ) : نقدر الوسط الحسالى )مم للنسبة ا ثویة محتوى الكلسيوم فى مجتمع 
أوراق نبات اللفت الأخضر بواسطة الوسط الحسالى العام للعینات وهو 
= ۷ ولبیان مدی الدقة فى هذا التقدیر وحساب فترات الثقة للمتوسط ۸۸ 
نستخدم الصيغة (4۰) لتقدير تباین توزيع العاينة للوسط الحسابی کلاق : 
ع 
تقدیر 6 کے ے 311 نے ۱۸۵۸ی بدرجات حرية ۳ 
۱ ٦ھ ۱٦‏ 
ويمكننا أن نوجد فترة ثقة للمتوسط هم بدرجة ۹۹ کالاتی : 


الحد الأدنى للفترة ۷ - ۰,۰۱۸۵۷ × ت 


[Y] ۰ 
۲,۳۷۲ = ۵,۸۱ X ۰,۱۳۹۰ — ۳,۱۷ = 
۳,۹۹۶ = ۵,۸۱ × ۰۱۳۹۰ + ۳,۱۷ =  ةرتفلل الحد الأعلى‎ 


ی أن فترة الثقة المطلوبة هی (5لا"ا,؟ا ۰ 954" ). 


( النا ) : من (05) 2 التقدير غير المتحيز للتباين ©" هو ع'. = و 


ومن (۳۸) »> التقدير غير المتحيز للتباین 10 هو 


ا 
چم 


۱ ل 0ب - (٤‏ كن و - ناتك 
٤ء‏ 


2 ع ٠ ٠‏ 
نلاحظ أن لد ع اد = ۱۰,۹۷ 
ےت ٦‏ ×ط و 

ج 


۷ 


أى أن تقدیر 0 عشرة آضعاف أو أكثر تقدیر 0" ولو أردنا تحسين التجربة 
وتحسین الخطأ العیاری لتوزيع العاينة للوسط الحسابی ينبغى أن نزید من عدد 
الأوراق وأن نقلل من عدد الأجزاء التی تو حذ من کل ورقة . 


ملاحظة : 

فى هذا المثال اخترنا عينة عشوائية من الوحدات ( أوراق النبات ) التى يمكن 
أن نسمیہا بالوحدات الابتدائية للمعاينة ونه ععناوصهه جصە سم ٹم اخترنا عينات 
عشوائية جزئية من كل وحدة من الوحدات الابتدائية وكين أن نستمر فى ذلك 
بأخذ عينات عشوائية من كل عنصر من عناصر العینات الجزئية السابق اختيارها 
وأن نكرر ذلك حسها تقتضى التجربة . إن مثل هذه العاينة تسمى بالعاينة ذات 
الراحل أو بالمعاينة العشية وستاصمصسةة or nete‏ وداالدھ حيث تحدث عدة 
تقسیمات متدرجة ومتداخلة کاعشاش الطیور . وسوف نعود إلى ذلك فى البند 
١5(‏ - ه) من الفصل الخامس عشر . 


مثال ١م‏ - ۱۷): 

فى إحدى التجارب النفسية كان يشك فى أن شخصية ا جرب ( القائم 
بالتجريب ) ها تأثير على النتائج التى يتوصل إلیہا . ونظرا لن هناك عددا كبيرا 
من ا جربین الذين يمكنهم القيام بالتجربة ما يعوق استخدامهم جميعا فقد اختير منہم 
عينة عشوائية من خمسة مجربین لإجراء التجربة تحت نفس الظروف على أن يستخدم 
كل منهم مجموعة من ۸ أشخاص تختار عشوائيا وعلى أن توزع المجموعات على 
امجريين عشوائيا . سجلت البیانات الناتجة من التجارب الخمس فى الجدول 
(۸ - ۲۳) الاتی » والمطلوب بحث ما ذا كان لشخصيات المجربين أثر على نتائج 
التجربة . 


۳۸ 


الجدول ( ۸ ۲۳) 


4,۸ 


الحل : 

نظرا لأن هناك عددا كبيرا من الأفراد الذين يمكنهم القيام بالتجربة » لكل منهم 
شخصية تميزه عن الآخرين ء ونظرا لأننا اخترنا عينة عشوائية منهم » فإن الموذج 
المناسب هذه التجربة هو الموذج عشوالى التأثير بالصيغة )۳٣(‏ » ونعتبر أن لدينا 
خمس معالجات يمثلها خمسة مجربين . 


ے ۲۵۰۱۸ 
عامل التصحيح 2 - 1 = ۱6۹,۸۱ 


46 


۳۹ 


٣‏ (الکلی) ع ور ره ہی وا کک و یا 


و در 
= 1,۳۲ بدرجات حریة ۳۹ 
۲ زین انجرین) ‏ = ,44+ ٦ر٥٥+...+۳:٤١٦")‏ ۱۹۹,۱۱۲ 
= ۳,۶۷ بدرجات حرية 4 
۴ ۲ (داخل المجربين) = ٩,۳۲‏ - ۳,4۷ = ۲,۸۵ بدرجات حرية ۳۰ 


نلخص هذه النتائج فى جدول التباين الآتي : 


جدول (۸ - ۲۶) 


الفرض الصفری : 6" = ٠‏ (لا یوجد تأثیر للمجربین على نتائج التجربة) 


وهذه القيمة تزيد عن القيمة الحرجة ف ,يم التی تقع بين ۶۳ء 4,۰۲ 
وإذن نرفض الفرض الصفرى عند مستوى الدلالة ۰,۰۱ ونحكم بان هناك دليلا 
كافيا على صحة القول بان لشخصيات ا جربین تأثيرا فيما يتوصلون إليه من نتائج 
فى هذه التجربة . وهذه نتيجة خطيرة ينبغى أن تؤخذ فى الاعتبار عند تفسير نتائج 
التجربة . وتتبين هذه الخطورة أيضا إذا حسبنا النسبة التى ساهم بها التباين ۵ 
من التباين الكلى ( وهو ٦,٣۲‏ + ۳۹ = ۰:۱۷۹) : 


من (۳۸) : التقدير غير المتحيز للتباین 0 هو 


86 = د ۰,۸۲۸ ¬ ر = ۰,۱۹۸ 


.. النسبة التی ساهم بها التباين ۲0 من التباین الکلی = قش = ۰,۵۰ وهی 


نسبة كبيرة تشير إلى أن أكثر من نصف التباين الکلی يرجع إلى تأثير اختلاف 
شخصيات المجربين . 


ملاحظة : 


يمتد استخدام الموذج عشوافى التأثيرات لتحلیل التباين للتجارب ذوات العاملين 


أو أكثر . 


۳۱ 


الفصل التاسع 
الانحدار اخطی البسیط 
SIMPLE LINEAR REGRESSION‏ 


BIVARIATE POPULATION : اجتمع ذو المتغيرين‎ )١ - ٩( 


اجتمع ذو التغیرین هو مجتمع ننظر إليه من حيث متغیرین سم صہ یکونان 
موضع اهتامنا في وقت ما ء فمثلا في مجتمع من الطلاب قد نہتم بالتغیر سح الذی 
يعبر عن نسبة الذ کاء والتغیر صد الذی يعبر عن درجة الطالب في مادة الا حصاء 
وفی مجتمع من القمح قد تعبر سح عن تاريخ الزراعة وتعبر صح عن مقدار احصول 
الناتج » وني مجتمع من الأبقار قد تعبر سك عن مقدار الغذاء الیومی وتعبر ص 
عن الزيادة في الوزن بعد مدة من الزمن . 

کیا سبق الذکر ء ييز الاحصاء بين نوعين من التغیرات : التغیرات العشوائية 
والتغیرات غير العشوائية ء والمتغير العشوايي هو متغير حقيقي يخضع لمؤثرات 
عشوائية غير منظورة ولذلك لا نستطيع التحكم فيه تجريبياً . وهذا النوع من ا لتغیر 
يكون له توزيع احتال معني أنه لو كان من النوع الوثاب مثلا فإن ظهور أى عنصر 
من عناصره يكون مصحوباً باحتال ما ء أما المتغير غير العشواني ( أو الرياضي ) 
فليس له توزيع احتال ويمكن التحكم فيه تجريباً أو تحديد قيمه مقدما أو قياسها 
بدقة أو بخطاً يمكن إهماله . 

وفی دراستنا مجتمع ذى متغيرين سد , صہ كثيراً ما يكون اهتامنا منصباً على 
إیجاد العلاقة بینہما إن كان هناك تمة علاقة »> وعلى محاولة وضع هذه العلاقة على 


۰۳ 


هيئة دالة ص = د (س) . وتختلف هذه الدالة بطبيعة الحال باختلاف العلاقة بين 
المتغيرين فقد تكون على صورة خطية ص = بح + 6 س أو على صورة تربيعية 
ص = يم + 8 س + ۷ س" أو على ضورة أسية صہ = به ه۶ وهكذا ... 
إلا أننا سوف نقصر اهتامنا هنا على الحالات التي تكون فيها الدالة على الصورة 
الخطية . 

"تن هذه الدراسة على الافتراضين الأتيين وافتراض ثالث نقدمه في البند 
٩(‏ - ه) » واتھوذج الذى سنستخدمه فى هذه الدراسة یسمی بافوذج 1 لتحليل 
الاحدار . 
الافتراض الأول : 

« المتغير س- هو متغیر رياضي والتغیر ص- هو متغیر عشوالي ) . 

وھذاالافتراض یعنی من الناحية التطبيقية آننا نبدأ بتحدید قم ثابتة سا س » 
۰ سن من المتغير سح ثم نقوم بملاحظة أو قياس القم ( العشوائية ) الناظرة 
ص ۰ ص, © ٠ء‏ ص من التغیر ص . فمثلا قد تکون القع السينية هی 
درجات حرارة معينة ۱۰ ۱۵ ۲۰ ۰.۰.۰۰ ۰ وتکون القم الصادية هی 
مقادیر ما نشاهده من تمدد معدن عند هذه الدرجات . أو تکون قم س- هی أطوال 
أطفال عند الولادة بالسنتمترات وتکون قم صد هی مدد احمل بالأيام . أو تکون 
قم سد هی أعماق حددة تحت سطح البحر وتکون القم الصادية هی نسب اللوحة 
عند هذه الأعماق . 
الافتراض الثانى : 

« العلاقة بين المتغيرين سح ص ( في المجتمع ) هی علاقة خطية ) . 
ونعني بهذا الفرض رياضيا أن يكون متوسط قيمة ص عند قيمة معينة س يأخذ 
الصيغة اخطية الاتية : 

ل > ۵ + 6 س 4 
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حيث 0 ۰ 8 بارامتران مجهولان ینبغی تقدیرهما من العينة . هذا مع ملاحظة 
أنه عند أى قيمة س يمكن أن تأخذ ص قیما كثيرة لانها م ذکرنا تتأثر بعوامل 
عشوائية لا نستطيع التحكم فیہا وهذا يعبر الطرف الأيمن من الصيغة (۱) عن 
متوسط هذه القم وهو بالطبع أحسن قيمة تناظر القيمة ٣‏ . ويسمى المتغير س 
بالمتغير المستقل م يسمى التغیر صہ بالمتغير التابع . 
إن هذا الافتراض لا يوضع إلا في الحالات التي نعلم بخبرتنا السابقة أو من معلومات 
خاصة أنه صحيح . ومع ذلك إذا كنا نشك في صحته فهناك طريقة إحصائية سنذكرها 
إن مهمتتا الابتدائية في دراسة العلاقة الخطية بين متغيرين سہ ء صہ هی إيجاد 
> حسن تقديرين للبارامترين اجهولین 0۷ ء 8 الموجودين بالعلاقة )١(‏ » ونعتمد 
في ذلك کالعتاد على تصمم تجربة على عينة من ا جتمع الذى ندرسه ومنها نحصل 
على قم تجريبية للمتغيرين سح , صہ تبدو کا یل : 


سض 


22 een ار‎ ٣س‎ 


۱ ۲ ۳ به 


م و اکم ee‏ صر 
ومن هذه الأزواج من القم نوجد التقديرين الطلوین کا سنری بعد . ويساعدنا 
القٹیل البياني هذه الأزواج على تصور المشكلة التي نتناوها والخط الذى ننشده . 


(9 - ۲) شكل الانتشار : SCATTERGRAM‏ 


5 2 سر 
يوا لشت( “ تس 
یہ ا 35 


۶ 
3 ار 0300 ا 2 ۳ 
١ 0‏ 57 ها ی تا 
عل اساس اف متعيرين سم صر حقیقیال ستطیع خر ۳ م لہ ا 


مذ 


حصنت عب من عينة على نضاه :حدانیات دى حورسن متع مدیسن . 


فیمثل کل زوج منہا بنقطة معينة في المستوى » ومجموعة النقط الناتجة تولف شكلا 
يسمى بشکل الانتشار . وزذا كان هناك ثمة علاقة بين المتغيرين فان هذه النقط 


لا تكون مبعثرة كيفما اتفق بل تتخذ نمطا معينا يوحى بوجود وطبيعة هذه 


۳۵ 


العلاقة . فإذا بدا شکل الانتشار کا في ای من الشکلین (۹ - ۱-۰۱) أو 
(۹ - ۱ - ب ) فانه يشير بصفة مبدئية بان العلاقة بين التغیرین هى علاقة 
منه ون كانت لا تمر جميعها به . 


رى علاقة غير خطیة رد) لا برجد علاقة واضحة 


الشکل ٩‏ - ۸ بعض صور شکل الاتشار 


آما إذا بدا شکل الانتشار کا فى أى من الشکلین (ح) » (د) فإننا نشك فى خطیة 
العلاقة بين المتغيرين وعلینا أن نبحث عن افتراض آخر غير افتراض الخطية نتعامل به 
مع التخیرین . إن معرفة الباحث بخواص المنحنيات تساعده على كشف طبيعة 


۳۹5 


العلاقة بين التغیرین واقتراح العادلة التى تناسبها . وفیما یی بعض النحنیات التی 
تعاون على کشف الأنماط التی قد يشير إليبا شکل الانتشار والدوال التی تعبر 
عنہا جبریا . وسنری فى البند ٩(‏ - ۷) أنه يمكن تناول بعض هذه الدوال کدوال 
خطیة بعد إجراء تحویلات مناسبة عليها . 


(ت) 


ر1) (ح) 
ص = 0 + 6 س ص = يم + 6 س + لا س' ص = پم س٣‏ 
دالة خطية دالة تربيعية دالة تكعيبية 


ص ص 
و) ص - یه + 8 ص -ن +8 مه ی ص = :0+0 لوس 
دالة عكس متغير 0 دالة أسية دالة لوغاريتمية 


الشكل )١ - ٩(‏ : بعض أغاط شكل الانتشار 


۲۷ 


. 6 ۰ 0 تقدير الباراهترین‎ )۳ - ٩( 


نفرض أن (سر » ص ) هی حدی القم الشاهدة في العينة . حسب‌الافتراض 


ضير چان رت عو ہج ہم 6 


حيث خر هو الفرق بين القيمة الشاهدة صر الناظرة للقيمة سر وبين القيمة 
المتوقعة ها وهی ,0 + 6 سر ولذلك تسمی القم خر بالبواقي 765100815 وهی 
تعبر عن الأخطاء العشوائية في قياس التغیر العشوائي ص . ونظرا لن هذه الأخطاء 
تکون بالزيادة لبعض قم ص وبالنقصان للبعض الآخر » فإننا نفترض أن متوسط 
هذه الأخطاء يؤول إلى الصفر على المدى البعيد . 

LEAST SQUARES METHOD : يقة المربعات الصغرى‎ 

كا أشرنا من قبل » إن مهمتنا الأساسية هى استخدام أزواج القم (سر » صر) 
الشاهدة في العينة لایجاد أحسن تقدیرین للبارامترین ٢۷‏ ۰ 8 . فإذا كان اء ب 
ها هذان التقديران فان المعادلة : 


ص = !+ ن س )۳( 


تکون معبرة أحسن تعبیر عن العادلة )١(‏ ویکون الخط المثل للمعادلة (۳) هو 
أحسن خط يلام مجموعة نقط العينة . فاذا وفقنا في إيجاد | .بت سی الخط (۳) 
بخط أحمس مطابقة line of best fit‏ أو خط ا حدار ص على > regression line of‏ 


ا 


. prediction formula اانا یسمی بصيغة التنبو‎ Y on X 
والطريقة الأكثر شیوعا لایجاد أ » ب تبني على مبداً يعرف بمبدأ المربعات‎ 
الصغرى يمكن صياغته كالآتي » مع ملاحظة الافتراض الأول عن أن قم س ثابتة‎ 

وقم ص متغيرة . ۱ 
۳۹۸ 


و أحسن خط یلائم مجموعة النقط (سر » صحر) هو ذلك الذی نحدده بحيث 
یکون مجموع مربعات البواقي خر أصغر ما يمكن » . 

من العادلة (۲) نری أن خر = صر - ,0 - 8 سر 

لیکن ۰0۵ 6) = خر سے (ص ر - به - 8 سر () 
فإذا نظرنا للدالة )٤(‏ على أنها دالة في المجهولين :0 ۰ 6 فان مبدأ المربعات الصغرى 
يقول إن حسن خط هو ذلك الذى تحدد فيه قيمتاً بم ء 8 بحيث تكون قيمة 
هذه الدالة نهاية صغرى . 


ويوضح هذا المبداً هندسياً کالاتی ا 
لتكن لر (حر » صر) إحدى النقط 
الشاهدة في العينة أى (حدی نقط شکل 
الانتشار » ولتكن ا (حر » میر) هی 
ہد E‏ کو تيم سے 
مع النقطة ار في الاحدالي السيني سر . 
إن مبدأ الربعات الصغری یقول إن اخط 
ل یکون هو خط أحسن مطابقة إذا كان 
مجموع مربعات المسافات الرأسية بين 
النقط ار » أن نهاية صغرى » أى إذا 
کانت الدالة ہو روا 


د (۵ ۰ 8) = 2 رص - لل" = 2 رض - 0 8 سم" 


نہایة صغرى . بطرق التفاضل العتادة نفاضل الدالة (4) جزئياً بالنسبة إلى كل 
من :0  »‏ . وبمساواة كل من الناتجين بالصفر نحصل على معادلتين انیتین يكون 


۳۹۹ 


حلهما معاً هما القیمتان ا ء ب الطلویتان. وهاتان العادلتان تسمیان بالعادلتین 
العتادتین وتأخذان الصورتین الاتیتین : 
سح ص = نه بو + 6 عم سے س ص = ین ء س + / ے سا 
وبحلهما معا ینتج ما یل : 
أحسن تقدیرین للبارامترین :۰0 من العينة هما | » ب حيث : 
بح تقس سن 2 شض) رھ ضا )٥(‏ 
ن مھ س' - (ھھ س )' 


وحيث له هى عدد أزواج القم رظ صىس) 


سے 


۱ے ص ٠ں‏ س )1( 


مل = رض - ب 2ه) + ب س 
أو ص = ص جاب (س - س )۷( 
حيث ب معطاة بالصيغة (ه) وتسمى بمعامل انحدار ص على ~ وهی تعبر عن 
ميل خط الانحدار (۷) عن الاتجاه الوجب شحور السينات . 


ملاحظة )١(‏ : 
من الواضح أن خط الانحدار (۷) يمر بالنقطة ر( » ص) . 
ملاحظة (۲) : 


بقسمة کل من بسط ومقام الطرف الایسر من (ه) على (به - ۱) وبعد 
عملیات جبرية بسيطة نجد آن : 


FV. 


1 نے 3 
ے ن<١‏ ل رسن - س) (ص - ض) _ ٣ص‏ ے 


ل عرس ج ع 


تغایر سے 
ير( گارں 


وق إيجاد ب من (5) أو (۸) يمكن أن نجمع أو نطرح ای عدد من جميع قم 


س وأى عدد من جميع قم ص دون أن تتاثر قيمة ت . 


وفى حالة التوزيعات 


التكرارية حيث يكون لکل زوج (ى٣ى‏ » صر) تکرار كر نحصل على ت من 


ای من الصيغتين بوضع ك بعد كل رمز ۶ . 


: )١ - ٩( مفال‎ 


أوجد معادلة انحدار ص على س من البيانات الآتية : 


ومنہا أوجد أحسن تقدير لقيمة ص عندما س = ۳,۷ . 


الحل : 


( يلاحظ أننا لو رسمنا شكل الانتشار لوجدنا أن افتراض الخطية هو افتراض 
معقول ) . يتطلب ا حل إيجاد كل من م سای £ ص ‏ ثم سا بم سا ص 


وهذه جميعاً نحصل عليها من الجدول ( ١ - ٩‏ ) الاق . 


لاحظ أن العمود الأخير لا لزوم له في إيجاد معادلة انحدار ص على ست ولكنه 
على هذه ا جامیع دون ضرورة لكتابة التفاصيل البينة بالجدول وذلك توفيرا للوقت 


واه 


۳۷۳ 


جدول ٩(‏ - ۱) 
إيجاد معادلة خط الانحدار من بیانات المثال (۹ - )١‏ 


من الصييفة (ه4 نہد أن اب ۹4 15۳:۳٣٤‏ سے ٢,۹۳۰۳‏ 


')۳,۳(- 9۹۹ 


مان ج = كنا = ٣۷‏ ع د اراد 


متت حا كوو 
۹ ۹ 


.'. معادلة انحدار ص على س (من الصيغة ۷) هی 


)۳,۳٦٦۷ = (س‎ ٢,۹۳۰۳ + ١٠,۱۲۲۲ = هم‎ 


ومنہا ص = ۰۲۵۱۸ + ٢,۹۳۰۳‏ س 
وحینا س = ۳,۷ فان أحسن تقدیر لقيمة ص هی : 


١١,۰۱۹۸۹ = ۳,۷ X ٢,۹۳۰٣۳ + ۰۲۵۲۸ = 0 


(5-9) الخطأ المعيارى للتقدير Standard Error of Estimate‏ 
کیا هو الحال عند دراسة بيانات عن متغير واحد حيث نصف هذه البيانات 

بواسطة الوسط الحسابي الذى يعطى تقدیرا لمتوسط هذه البيانات ثم ندعم هذا 
الوصف بتقدير التشتت بواسطة الانحراف المعيارى » فاننا نصف البيانات ذوات 
التغیرین بواسطة خط الانحدار الذى يعطى تقدیراً لمتوسطات قم ص عند قم س 
ونستكمل هذا الوصف بتقدير مدى تشتت نقط شكل الانتشار حول هذا الخط . 
ويقاس هذا التشتت با يسمى بالخطأ العیاری لتقدیر ص من معادلة الانحدار (۷) ء 


ويرمز له بالرمز ع _ ویعرف كلآتي : 


ع < لص -ضي" 4 


۲ = ن‎ a 


وهذا القیاس له أهمية کبری في عمليات الاستنتاج الاحصانی کا سنری بعد . 


ملاحظة : 
يمكن إثبات أن . 
عار - لد عرص" -اعوص -ب ۶ س ص) ۱۰( 
WT‏ ہیدہ 1 


وهذه الصيغة أسهل في حساب الخطأ المعيارى من الصيغة (۹) وتستخرج من 
نفس ا جامیع التى نوجدها لحساب معادلة الانحدار . 


۳۷۳ 


مثال e ٩(‏ 
أوجد الخطأ المعيارى لخط الانحدار الناتج في المثال (۹ - )١‏ السابق . 
اخل : 


نعوض في الصيغة (۱۰) من مجاميع الجدول ٩(‏ - ۱) بالقیمتین 
[ = ۰,۲۵۲۸ . ب = ٢,۹۳۰۳‏ 


(٤٣٤٥۸۰۹ ۷۲۹۳۰۳ ~41, Xs, o1۸ =1: ۳1,01)! > ۳۳2‏ 
= ۰۱۲۹۱۲ 
7 ع اہ ۱9 (الخطاً العیاری 7 من العیتة) 


: استنتاجات إحصائية‎ )۵ - ٩( 

إن إيجاد معادلة الانحدار الخطى لم يستلزم إلا وضع الافتراضین الأول والثاني 
السابق ذكرهما ‏ أما إذا أردنا القیام باستنتاجات إحصائية ای إصدار قرارات عن 
الجتمع عن طريق العينة فان ذلك يتطلب وضع افتراض خاص عن توزيع احقال 
المتغير العشوائي صد . وف العتاد نضعالافتراض التي( الذى يمكن هو آیضا اختبار 


صحته ) . 
الافتراض الثالث : 


« عند أى قيمة ثابتة س يكون للمتغير العشوالي ص توزيع. معتدل متوسطه 
» + 8 س وتباینه عدد ابت مجهول 6 مستقل عن س ». 


ويمكن تصویر هذا الافتراض کالاتی : 


٤ 


الشکل ٩(‏ - 4) توزیعات محدلة للمتغیر مہ عبد سے ۰۱۰ ۰۲۰ ۳۰ 


ویلاحظ ما يل : 

: (ا) متوسطات التوزیعات الصادية تختلف باختلاف قم س وهی تفع جیعھا 
على خخط الانحدار . ۱ 

(ب) جمیع التوزيعات الصاديةمتوازية وها نفس الشكل لان ها نفس التباين وتختلف 
فقط فى مواقعها كا جاء فى () . 

من الافتراضات الثلاثة المذكورة ء بالاضافة .إلى افتراض العشوائية الذى يضمن 
استقلال وحدات التجريب عن بعضها البعض » يمكن أن نخرج بعدة استنتاجات 
نختار منہا ما يل : 
( أولا ) اختبار الفرض 6 = ك حيث ك عدد معين . 

للوصول إلى خط الاتحدار ص = | + ب س نوجد معامل الانحدار ب من 
واقع بيانات مأخوذة من عینة ما » وإذا اخترنا عينة أخرى نحصل على قيمة مختلفة 


Vo 


لهذا العامل . أى أن قيمة ب تختلف من عينة إلى أخرى » ولذلك نعتبر أن أى 
قيمة للمعامل ب هی إحدى القم المشاهدة من متغير عشوائی 8 ذى عدد غير 
منتبى من القم . وتحت الافتراضات الثلائة للانحدار يمكن إثبات أن هذا المتغير توزیعا 
معتدلا وسطه ا حسابی 6 وانحرافه العیاری يقدر بالقدار لص س ۷ کے حيث 
ع ہو اخطا العیاری للتقدير العطی بالصيغة (۹) وحيث 


ہ_ -ھ سم" 


7 سے جس د سن" سے س 
۸ ںہ 


وينتج من البند (5 - 1) أن الا حصاءة 


ے۔ ےھ _ 0 
گر ےا۷٣‏ 


يكون فا توزیع ت بدرجات حرية (ىہ - ۲) . وبهذه الإحصاءة نستطيع کالعتاد 

٠‏ اختبار الفرض الصفری ف, : 8 = ك ضد آی فرض آخر وذلك بایجاد تي 
من بيانات العينة أى بوضع 8 = ب وعلى أساس صحة الفرض الصفری أى بوضع 
6 = ك ثم مقارنة هذه القيمة بالقيمة ا حرجة ت التی نستخرجها من 
جدول ت . 


0۷ ن-۲] 


نتيجة : اختبار خطية العلاقة بين سس صد . 

بصفة خاصة نستطیع اختبار الفرض الصفری ف : @ = ۰ ضد الفرض 
8 عد . فإذا أشار الاختبار بقبول الفرض الصفری حکمنا بعدم وجود علاقة خطية 
بين سب صہ لن معني 6 = ۰ أن تکون ص = » ای ص تکون ثابتة ولا 
يكون لقم س ای أثر خطى على ص . أما إذا رفضنا الفرض الصفرى لصالح الفرض 


۳۷۹ 


الآخر 8 ع . نحكم بان هناك علاقة خطية بين التغیرین وان كان هذا لا نع 
من وجود علاقة أخرى قد تكون أفضل من العلاقة الخطية مثل ص = بم + 
۸۵0 س + ماس" وهناك اختبار آخر نعرف منه مدى انحراف العلاقة الحقيقية بين 
سب صہ عن العلاقة الخطية » وسنقدم هذا الاختبار فى البند ١و‏ - ۹) . 
مثال ٩(‏ - ۳) : 

ابحث و جود علاقة خطية بين المتغیرین‌سہ » صحمن بیانات الشال ٩(‏ - ۱)مستتخدما 


مستوی الدلالة ۰,۰۱ 

ال : 
الفرض الصفری ف : 6 = ۰ (ل یوجد علاقة خطية ) 
الفرض الآخر ف : 6 ع ۰ ( اختبار ذو جانبين ) 


سے س ۲ ۲ 
۳٣‏ =2 س" 0 گ = iD) - ۱١١۱‏ 
7 1 ن ۹ 


٢۳۱ = 


.. ۴۴۷ ح ۳,۲۱۹ 
سن 
آن = ۰ ۳ ۳ عا 
کیا ان کس ۲ وقد سبق إيجادها 


من )١١(‏ وعلى آساس أن 8 = . ند أن : 


۱/3۲ ۲۶۱۱۹۶ × ۲:۹۲ ۰ ے‎ 
TON 


ئى 


من احدول تل ۳ = ۳,۹۹ 


نرفض ف ونحكم بأن هناك علاقة خطية بين التغیرین . 


VY 


: )4 - ٩( مثال‎ 


في بیانات الثال ٩(‏ - ۱) ابحث ما ذا كانت 6 > ۲,۵ عند مستوی الدلالة 
مجح 


ا حل : 
ف : 6 < ۲,۵ 


ف : 8 > ۲,۵ (اختبار ذو جانب واحد) 
من (۱۱) وعل أساس صحة الفرض الصفری 6 = ۲,۵ ند أن 


_ (۲,۹۳۰۳ - ۲,۵) × ۳,۱۱۹ 
ر 


AAT = 


ى 


من الجدول : ت عب > 18 


وه 


نقبل الفرض الصفری أن 8 ۲,۵ عند الستوی ۰,۰۱ وغکم بان 6 
لا تريد عن ۲,۵ . 


( ثانياً ) فترات الثقة للبارامتر 8 . 


من الاحصاءة (۱۱) نستطیع أن نثبت أن العددين ' 


اا ی و )1۲( 


هما حدا الثقة بدرجة ١(‏ - ۵) للبارامتر 6 . 


۳۷۸ 


( ثالثا ) فترات الثقة للقيمة القيقية للمتغیر ص. عند قيمة معينة سا : 
يمكن إثبات أن العددین 


۱۷ + زد + لت تیگ ات ۱۲ 
س ن 0 [Y7‏ 


ff 


س 


۸ 
ص + ع 


ص 


هما حدا الثقة بدرجة (۱ - :0) لقيمة صح عندما تأخذ س القيمة س. 
مثال ٩(‏ - 6 : 
للمٹال )١ - ٩(‏ اُوجد فترة ثفة بدرجة 796 لكل من : 
() البارامتر 6 (ب) القيمة الحقيقية للمتغیر صح عند س = ۲ 
۳ ۱ 
() نعوض في (۱۲) مع ملاحظة أن تی . ب ۲,۳٣٣۳‏ 
الحد الأدنى للفترة = ۲,۹۳۰۳ - اگل × ۲,۳۹۵ = ۲,۵۷۸ 
۱۳,۶ 


الحد الأعلى للفترة ۲۱۹۳۰۳۰ + اال × ٢۳ے‏ ۳۲۸۳ 
۱ ۳ ۱ ۱ 


إذن الفترة (۲,۵۷۸ ۰ ۳,۲۸۳) هی فترة ثقة بدرجة ۹۰ لبارامتر 6 . 
(ب) نعوض في (۱۳) ۰ مع ملاحظة أنه عندما س = ۲ فان 
عض ے ۰,۲۰۸ + ٩,۱۱۷ = ۲ ۷ ٢,۹۳۰۳‏ 
الد الأدلي للفترة = ٥۳۹۹ - ٩,۱۷۸‏ بأو ی × مو۲,۳ 
۱۳,۱ 
٦٣ =‏ - ۰,۵۳۹ ۷ ۱۱۱۱۹۷ × ۲,۳۹۵ = ۱۱۸۹ 


۳۷۹ 


الحد الأعلى للفترة = ۷,۵47 


إذن الفترة (5,"589 ۰ ۷,۵۶۲) هی فترة ثقة بدرجة ۹5 لقيمة ص عند 


هناك براج جاهزة للحاسب الالکترونی تعطی جميع القم الطلوبة في تحلیل 
الاحدار بدءا من قم الصيغة (5) إلى قم الصيغة (۱۳) بمجرد تغذیته بالبیانات الخام . 


يمكن تناول بعض العلاقات غير الخطية بنفس الطريقة التي نتناول بها العلاقات 
الخطية وذلك باختیار تحویلات مناسبة للمتفیرات بحيث تأخذ العلاقة العطاة 
الصورة الخطية . و کمثال لذلك نفرض أن العلاقة بين التغیرین س » صہ على 
الصورة : 
0 س 


ص = 0 ھ حيث 00 > ۰ ۰ ص > ۰ 


ونريد تقدير 0۷ ۰ 6 من العينة . باخذ لوغاريتم كل من الطرفين للأساس ه 


جد أن : 

لو ص = لو به + 6 س 

أو ص - ,0 + 8 س 

حيث © س لو يه .»ص < لو ص 


وهذه العلاقة الأخيرة على صورة خطية . لایجاد تقدیرین ا ء ب للمجهولين ‏ ء 
6 نبدأ محویل كل قيمة ص إلى لو ص فيصبح لدينا الأزواج ( س  »‏ ) بدلا 
من الازواج (س » ص) . نوجد التقديرين ب ء | كلمعتاد من الصيغتين ٥(‏ » 5) 
فتکون ب تقديراً للبارامتر 6 وتكون | = و هی تقدیر لبارامتر يه وتكون 
معادلة الانحدار هی : 


وبنفس الطريقة يمكن تناول المعادلات الآتية : 


وى سروف تون (ضع س -۷تحویل القالب) 
س 

ص = ين برلا حيث س > . 6 0 > ۰۰ ص > ۰ (تحويل لوغاريتمي) 

ص = 0 + 6 حتا ۳ س (ضع س = حتا ۳ س) 


ص س“ - 6 حيث س > ۰ ۰ص > ۰۰ 6 > ٠‏ (تحویل لوغاريتمي) 


: )5 - ٩( مخال‎ 


انعروف أن العلاقة بین ضغط الغاز صم وحجمه حم تخد الصورة صم ع8 a=‏ 
آوجد تقدیرا للبارامترین ا مجهولين <a‏ 86 من البیانات التجرييية الآتية ٹم 
آوجد آحسن تقدیر لضغط الغاز حین یکون حجمه ح = ۱۰۰ 


< : ,۱۹8 ۱۱۸۵ ۸۸۷ ۷۲,۵ 1۱,۸ "ركه 
ض : ۱۰۱ ۱۹,۲ ۲۸,6 ,۳۷ رف 1۱,۲ 


۳۸1 


اخل : 
نحول العادلة صه ح* = به إلى صورة خطية بأخذ لوغاريم کل من الطرفین 
للساس ہے 


. لو ض + 6 لوح لو یه أو لوض - لو يم - 6 اوح 


حيث ص = لو ض ء بے = لوب » = -8 برس الاح 

لتقدير بارامترات هذه المعادلة الخطية ينبغى أن نوجد لوغاريتم كل قيمة معطاة 
من قم احجم ح ولوغاريتم کل قيمة مناظرة من قم ای . وباستخدام 
جداول اللوغاریعات أو ا حاسبات نحصل علل العمودین الأول والثاني من ابحدول 
الآتي ء ثم نستکمل الحساب کا في اشال(- ۸ . 


احدول ٩(‏ - کپ 


۱۳:۰ 4 
f۹ 1,1۸۴ 
۳,۸۹۳ for 
۲ء كن‎ 
۴۲۷ ۱,۳۹۹ 


۴۰2۰, ۰۱۷۰۰۰۰۸ 


11,140۴۳ ۲۰۰۵۱۹ ۴ ع۹۰۸۵ 


FAY 


OFS OA 


على فرض أن ٦ء‏ ب هما التقديران الطلوبان للثابتتین يه » 6 نجد ما یل : 


۸۱۷۹۷۰۵×۱۱,۰۹۳ ۰۸۸۹۴۲ 
TAI, 1e) - ۲۳۰۹ »ا‎ ٦ 


من الصيغة (ه) : ب = 
= ٤را‏ 

من الصيغة -٦ : )٦(‏ سے پ س = و .5 
٤,۲ = 4,۱۹۵۲ =‏ تقريبا 

إذن ب = حاب = ٤را‏ 

أ = ۲۱۰ = ۱۸٤۸,۹‏ = ۱۵۸۹ تقریاً 


وهذان ما التقديرات المطلوبان للثابتین 0 ء يه وعلى ذلك فان العادلة التي تربط 
الحجم والضغط النانجة من العينة ھی : 


ص اح = ۱۵۸4۹ 


ض × ۱١۸٤۹ = “٠٠١‏ ومنها ض × ۳۱۰ = ۱۵۸۹ 
إذن ض = ۷۵:۱۲ تقريباً . 


۳۸۳ 


تمارين ٩(‏ - ۱) 
من کل من البیانات البينة في السائل الخمسة الآتية : 
(1) أوجد معادلة احدار ص على س . 
(ب) أوجد الخطأ العیاری عر _ لخط الانحدار . 
(ح) ابحث ما إذا كان هناك علاقة خطية بين التغیرین سح صح . 
( ی إذا ثبت وجود علاقة خطية فأوجد فترة ثقة بدرجة 4۵ للقيمة احقيقية 
للمتغیر ص عند القيمة س العطاة . 


٣٤٣ ٣,۳ ی‎ TY ٣,۱ ٣,۰. ٢,۹ ۳,۸ : س‎ )1( 
۳۰ ۳۳ ۳6 gee. ۲۸ ۳۰ ۲۳ ۲۷ ص:‎ 


حيث س ترمز إلى كثافة احدید الخام ( جرام / ) 
> ص ترمز إلى النسبة الموية حتوی الحديد . 
> س 8 


(۲) س : ۸ ۹ ٠‏ اه ۲ 


۲۸,۸ ۲۸۳٢٣ ۲۸۱,٤ ۲۷۹,۳ ۲۷۷,۱ : ص‎ 


حيث سح ترمز إلى طول الطفل عند الولادة بالسنتیمترات 
> ص ترمز إلى مدة ا حمل بالأيام . 


» سم << 0 


(۳) س : ۸ ۹ ۹ ۷۲ ۷۳ ۷۶ ۷۶ ۷ ۷ ۱۲ 
ص : وه سوم ۳ رم -می ۳۵ ۳۷ Fo‏ ۲۷ ۲ 


۳۸ 


حيث سح ترمز إلى درجات الحرارة بالسنتیجراد 
> ص ترمز إلى الانحراف ( بعضاعفات ال ۱ 


۱ زاوية دائرية ) لنوع معين 
من الروية التلسكوبية . 


) س. < ۱۳,۵ 


1۳8 : س‎ )٤( 


ص : مرگ ۳و٩‏ 


حيث س ترمز إلى المدة بالثواني 


> ص ترمز إلى مقدار المادة التي تبددت ( بالجرامات في اللتر ) من استحلاب 
الزئبق في حلول زيتريت الصدیون بتأثیر الاهتزاز الناتج من الصوت عن ذبذبات 
فوق الصوتية في المدة س . 


» سصس, حت ۷۰ 


)٥(‏ س : ادر و ۶ ۰ وه ۰,۸ لكل ۰ر ۰2۰ ۰ و۱ ۰ و۲ 
ص : ۱۲ ۱۸ ۳ ۳۷ ۳ ۱۳ ٠‏ ۷۰ ۹۰ 

حيث س ترمز إلى النسبة ا حویة لدرجة ترکیز الکلورونافتالین 

> ص ترمز إلى النسبة الحوية لوت الل الأبيض . 


ا سے ات ۲۵ , 
)٦(‏ في عينة عشوائية من ۸ آزواج من القم (سر > صر) وجد أن معامل الاحدار 
ب < ۳۱, ون ار E‏ 7۷ 2 ۳,. 


اختبر الفرض أن 6 = ۰ ضد الفرض أن 8 > . 


Ao 


: معنی آخر للانحدار - تحلیل التباین‎ )۷ - ٩( 

فى البنود السابقة من هذا الفصل كنا نأخذ الانحدار على أنه وسيلة لإيجاد معادلة 
تمكننا من معرفة أحسن تقدیر لقيمة متغیر عشوایی صہ عن طریق قيمة معطاة لتخیر 
سح . ولذلك وصفنا معادلة الانحدار باُنہا معادلة تنبؤ . إلا أن الانحدار یؤخذ أيضا 
على أنه وسيلة لتفسیر الاختلاف الشاهد فى قم التغیر ص , وذلك استجابة لتساؤل 
هام عن العوامل المؤثرة فى هذا الاختلاف » وبصفة خاصة عما إذا كان هذا 
الاختلاف يرجع إلى التغير فى قم المتغير س- أم يرجع إلى عوامل عشوائية أو عوامل 

إن الإجابة عن هذا التساؤل تتطلب تحليل الاختلاف فی قم صہ وهو ۲ ۲ (ص) 
= مھ (صر - صَ)" إلى مركبتين مستقلتين تعتمد أحدهما على قم المتغير س- ولا 
تعتمد الاخرى عليها ثم تقيم كل من هاتين المركبتين . 

ولبيان كيفية هذا التحليل نعتبر التساوية الآتية : 

ے 4 ہ ^ 
ہد ص ےر و ي ین 
= ل -صی) + (صر - م ) حیٹ مہ ت٠١٢‏ ا وہ ايه 


إن هذه المتساوية واضحة جبريا » کا أنها تتضح هندسيا من الشكل ٩(‏ - ه) 
مع ملاحظة أن النقطة (ء ح) تفع دائما على خط الانحدار . وبتربيع طرق 
الشساوية ثم الجمع تنتج المتساوية الآتية : 


له 
مھ (ص, ص) = 


ص = 


عم 1 


1 ره 
9 حص" + ء رص - 022 
١‏ 


مم ےپ ي = 


مع ملاحظة أن الحد الأوسط فى عملية تربيع الطرف الأيسر ينعدم عند عملية 


۳۸۹ 


ا جمع . وبذلك نکون قد جزأنا الاختلاف الكلى فى ص إلى مرکبتین بطريقة 
مشابہة لتقسم الاختلاف الکلی فى تحليل التباین . 
لثبحث الآن فى العنی الذی تتضمنه کل من هاتین ال ركبتين . 


سس س 


الشکل (۹ - ه) : تجزیء الاختلاف فى المغير ص 


الاختلاف الفسر والاختلاف غير الفسر 
EXPLAINED AND UNEXPLAINED VARIATION‏ 
من الشکل ٩(‏ - ه) نرى أننا إذا رسنا خط الانحدار وحددنا قيمة معينة سر 
فإن قيمة ظط الناظرة تكون قد تحددت تمأما لہا تقع على خط الانحدار ويكون 
الفرق رر - حن) بين ر والقيمة الثابتة حن هو فرق يعتمد كلية على قيمة 
سر وبالتال فإن جموع مربعات الفروق ع (شُل, - ص)' يعتمد كلية على قم 
المتغير سب . ولا كان هذا المقدار هو جزء من الاختلاف الكلى فى ص کا یظهر 
من التساوية )١ ٤(‏ فإن مھ رش -حن)" يكون هو الجزء من الاختلاف فى ص 
۳۸۷ 


الذى بُعزٌی إلى التغیر فى س » أى إلى التغیر الذی حدث فى ص نتيجة للتغیر فى 

س » وهذاما نسمية بانحدار ص على سس ولذلك نرمز هنذا الاختلاف بالرمز 
م م (الانحدار الخطى ) وله درجة واحدة من درجات الرية . ولما كان هذا 
الاختلاف مصدره معروف ( وهو التغير فى ) فقد اصطلح على تسميته أيضا 
بالاختلاف المفسر ونكتبه رمزيا کالاتی : 


الاختلاف الفسر = م م (الانحدار) = ع ۳ 2ئ" بدرجة حرية واحدة ( ۱) 
ويمكن إثبات أن هذا الاختلاف يمكن أن يحسب كالآق : 


الاختلاف الفسر داب" ۴ ۲ () حيث بت معامل الانحدار )١5(‏ 
57 ۴۳ صہ سا ۳ 
أو ے 1 (“ ۰ ص)] ۱0 
(ff‏ ۱ 
حيث ۴ ۲ (س) = وس عم" = عرسا - فم 
زه 


١‏ )سه رس ص) ا = مر س )(ص-ھن) = ے س ص - (2002 ص) 
ر 


أما المركبة الثانية وهی مھ ( صر - ھل)' فھی الاختلاف الذى يتبقى بعد 
طرح الاختلاف الفسر من الاختلاف فى ص ؛ وهو يعتمد على عوامل مجهولة 
لا تتعلق بالمتغير س . وقد اصطلح على تسمية هذا الاختلاف بالاختلاف المتبقى 
residual variation‏ أو بالاختلاف غير المفسر . ومع تذكر أن صر هی قم 
عشوائية فإن هذا الاختلاف يعبر عن التشتت غير النتظم لنقط شكل الانتشار 
حول خط الانحدار أى عن الانحرافات الرأسية حول خط الانحدار وسنرمز له بالرمز 
م م (الانحراف عن خط الانحدار ) وله له - ۲ من درجات الحرية . أى أن 


۳A۸ 


الاختلاف غير المفسر = م © ( الاحراف عن خط الانحدار ) 
= ع (ص - ضى" ۱ 
© ۲ (ص) - الاختلاف الفسر ۱۸۱( 


Il 


والعنی الذى يتضمنه هذا الاختلاف يبرر استخدامه كأساس ساب اخطاً 
العیاری کی اس الوارد فى الصيغة )٩(‏ بالبند (۹ )٤‏ » حيث 


_ »رص - طر)" _ الاختلاف غير الفسر 
ص۔۰ س له ٢٢‏ درجات الحرية 


(۱۹ 


نستطیم حينعذ أن نکتب التساوية (۱4) کالاتی : 
f‏ = ۲ م ١‏ الاحدار ال + ۲ ۲ ١‏ الا اف ع حط الانحدار ۳۰ 
(ص) ) ر ( ( اا حوات عن ()° 1( 
بدرجات حرية له - ۰۱ ۰۱ ىہ - ۲ على الترتیب . 
ویفضل تسجیل قم هذه التساوية فى جدول التباين الآتى . 


الجدول )۳-۹( 


جدول التباين للانحدار 


الاختلاف المفسر (الانحدار ال خطی) 
الاختلاف غير الفسر (الانحراف عن الخطية) 


الاحتلاف الکل في ص 


۳۸۹ 


بعد تجزیء الاختلاف الكلى فى ص ببذه الصورة یبقی أن نختبر ما إذا كان الانحدار 
الخطى قد فسر جزءا ذا بال من هذا الاختلاف » أى أن نختبر ما إذا كان التباین 
المفسر أكبر كبرا جوهريا من تباين الاختلاف غير المفسر . وهذا ما نقيسه باختبار 
ف بالصيغة الآتية بشرط توفرافتراضاتالانحدار » ومع ملاحظة أن هذين التباينين 
هما تقديران مستقلان للتباين ۵" لتوزيع المتغير صد . 


التبا المفسم 
وت نے بدرجتى حرية ١١‏ له = ٢‏ /(۲۱) 
التباین غير الفسر 
وهذا الاختبار يكافىء اختبار ت الوارد بالصيغة (۱۱) بالبند (۹ - ه) لاختبار 
وجود علاقة خطية بين المتغيرين سدح ء صہ ٠‏ أى لاختبار الفرض الصفری 8 ٠<‏ 
ضد الفرض 0 ے . ويمكن اشتقاق أى منہما من الآخر » إذ أن قيمة ف 
بالصيغة (۲۱) تساوى مربع قيمة ت بالصيغة (۱۱) . وبذلك نكون قد توصلنا 
إلى طريقة أخرى لاختبار وجود علاقة خطية بين المتغيرين . 
خط الانحدار مهما كان عدد المتغيرات المستقلة المستخدمة فى عملية التنبق و تختلف 
يقة حساب البسط والمقام فى هذه الصيغة باختلاف عدد المتغيرات التنبؤية . 


: )۷ - ٩( مثال‎ 


ابحث وجود علاقة خطية بين التغیرین سہ . صہ من بیانات الثال )١ - ٩(‏ 


الفرض الصفری : 6 = ٠‏ الفرض الاخر : 6 # . 


من الجدول ٩(‏ - ۱) نستطیع حساب القم اللازمة لاستخدام الصيغة (۲۱) 


کالاتی : 
302+ 
۴ (ص) = ٠١۴٦,٦٢‏ - ل = ۱١١٥١١٥١٥١‏ 
۹ 
(۳۰,۳)" 
۴ ۲ (س) = ۱۱۵,۱۱ - لے = ۱۳,۱ 
۹ 
X ٣٣‏ ۹۱,۱ 
۲ صد (س ور ص) کے ۳6۵,۰۹ < رت ہہ ہی نح ۳۸,۳۸۷ 
۹ 
۲ 
مو ما سی ہے اق ری ۴ 
من (۱۷) : الاختلاف الفسر - سس = ۱۱۲,۱۸۳۹ ۲ ٠١‏ 
۱۳۶۱ 
.. الاختلاف غير الفسر = ۱۱,۵۱6 - ۱۱۲,۸۳۹ 
Y=‏ و 


وینشاً جدول التباین الاتی : 


(f 5-2 ٩۹ احدول‎ 


الاختلاف الفسر 
الاختلاف غير الفسر 


۱۱,۳۹ 


FAV, ۸ 11,۸۴۹ 


۲ ۷ 


۳۹۱ 


إن الفيمة في = ۳۸۷,۱۰۸ آکبر بكثير من القيمة الحرجة فى ۷۰۱2۰:۰۱] ۱۲,۲ 
بوجود علاقة خطية بين المتغيرين : 
نلاحظ أن الجذر التربيعى لقيمة فر وهو ۷ ۳۸۷,۰۸ = ۱۹,۱۸۸ يساوى ٠‏ 
قيمة ات = ۱۹,۵۵۲ السابق إيجادها بالمثال (۹ - ۳) ويرجع الفرق بين 
القيمتين إلى أخطاء التقريب . 
معامل التحديد COEFFICIENT OF DETERMINATION‏ 
استكمالا للاحدار كوسيلة لتفسير الاختلاف ف قم المتغير التابع صہ یہمنا أن 
نقدر نسبة الاختلاف الذى فسره الانحدار الخطى إلى الاختلاف الكلى فى المتغير 
صح . وهذه النسبة تسمی بمعامل التحديد ويرمز ها بالرمز ما أي أن 
۲ الاختلاف اله 
ص = _ ہا (YY) a‏ 
الاختلاف الكلى 
ففى الثال السابق نجد أن : 
ذل ۱۱۲,۸۳۹ 
ون خ- سس سس 
"٦‏ 


= ۰,۹۸۲ تقريبا 


وهذا يعنى أن الانحدار الخطى قد فسر حوالى 4۸,۲ من الاختلاف الكلى أى 
جزءا جوهريا منه » مما يؤكد صحة العلاقة الخطية بين المتغيرين . 
ویرمز لمعامل التحديد بالرمز ۶ لأنه يساوى مربع معامل الارتباط م الذی 
سنتناوله فى الفصل التالى . ويلاحظ أن 

اڳ کک 
لأن كلا من البسط والمقام فى التعريف (۲۲) هو مجموع مربعات لا يمكن أن 
يكون سالبا وإذن ۰ > ۰ کا أن البسط جزء من المقام کا يتضح من المتساوية 


۳۹۲ 


(4 ۵ واذن ۲ < ۱ . وإذا كانت ۲ = ۰ فإن هذا یعنی أن الانحدار الخطى 
لا یفسر شیثا من الاختلاف فی ص ولا یکون للمتغیر فى س أى أثر فى التغیر 
فى ص . أما إذا كانت ٢‏ = ۱ فان هذا یعنی أن الانحدار قد فسر الاختلاف 
فى ص با کمله » وهذا يحدث حين تکون الق الشاهدة صر مساوية للقم الناظرة 
صر القدرة من معادلة الانحدار » أى تکون النقط (سر » ص ) الشاهدة واقعة 
جميعها على خط الانحدار . وحين تکون قيمة ۲ صغيرة فإن هذا یعنی أن الجرء 
الأكبر من الاختلاف فى صن يرجع إلى عوامل ومتغيرات لا تدخل ف الانحدار 
أى لا علاقة ها بالتغير فى المتغير المستقل سح . 

من الصيغة (۱۷) يمكن أن نکتب معامل التحديد بدلالة مجاميع ا مربعات 
ومجاميع حواصل الضرب کالاتی : 


"اھ سمل لیا تر 
۲( . ۲ ۲ (ص) 


(۲۳ 


هذا ويمكن كتابة اختبار ف بالصيغة (۲۱) بدلالة معامل التحدید کالاتی : 


_ التبابن ایر ۴ الاختلاف الفسر + ۱ 
التباين غير الفسر الاختلاف غير الفسر + (له - ۲) 
۹ الاختلاف المفسر 


(الاختلاف الكلى - الاختلاف المفسر) + «ه - ۲) 


وبقسمة کل من البسط والقام على الاختلاف الکلی © ۲ (ص) ينتج أن 


۲ 
م 


ف سے 25 
(۱ - |( - ۲) 


وهذه صيغة الئة لا ختبار وجود علاقة خطية بين متغیرین . 


۳۹۳ 


. تحلیل الانحدار حين یکون هناك أكثر من قيمة ص لكل قيمة س‎ )۸ - ٩( 

فى الأمثلة واتمارين السابقة كانت التجربة تحدد قيمة عشوائية واحدة ص لكل 
قيمة ثابتة س ٠‏ إلا أن بعض الأبحاث تفضل تصمم التجربة بحیث نحصل منها على 
أكثر من قيمة عشوائية من المتغير صد لكل قيمة من قم المتغير سح » خاصة وأن 
هذا التصمم يوفر لنا الفرصة للحكم على جودة العلاقة الفروضة بين المتغيرين کا 
سنرى فى البند (9 - ۹) . 

فإذا كان هناك لك من القم السينية س ء سح » ۰ سس يكون لدينا ك 
من المجموعات الصادية الناظرة هما » وتتخذ البيانات فى هذاه الحالة الصورة المبينة 
بالجدول ٩(‏ - ه) والتى تشبه الصورة التى يتخذها تحليل التباين للتجارب ذوات 


العامل الواحد . الجدول ٩(‏ - م 
2 3-1 
گم بر 
م صم“ 
کن گس ٢‏ 

7 ۱ کا 


وإذا تبیینا نفس الافتراضات الثلائة للانحدار الخطى فإن أسلوب التحليل يسير على 
نفس الفط السابق تقديمه مع بعض التعديلات التى یقتضہہا الوضع الجديد للبيانات 
۳۹ 


: )8- ٩( مخال‎ 


فى دراسة عن توزيع الأوزان مجتمع من الرجال وعلاقة هذا التوزيع بالأطوال » 
قسم مجتمع الرجال من حيث الطول إلى ٤‏ أقسام تتساوی فیا الاطوال بالتقريب 
وتمثلها الأطوال ٦٦ء‏ ٦٦ء‏ ٦٦ء‏ ۷۰ . وف كل من هذه الأطوال اختير عدد 
من الرجال عشوائيا وقيست آوزانهم وسجلت القاییس فى الجزء العلوى من الجدول 
٩(‏ -4) الاتی : 


)5 - ٩( الجدول‎ 


۲ 
۳۹۰ £ ± ص = ۱۷۰۰ 


۲۸۱۱۰۰ = ب ج ص"‎ {oo 


۱۳۸ مج عو سس ے ۷ 
۸۱4۲ ے مم س؟ = ٦۹۰٦۸‏ 
AAA:‏ ب مى س ص = ۱۰۹۳۸۰ 


۳۹۵ 


نعبر عن هذه البیانات هندسيا کا فى الشکل ٩(‏ - 5) الذی یعرض شکل الانتشار 
ویشتمل على ۱۲ نقطة تشترك بعضها فى الاحدائیات السينية وکل نقطة تعبر عن 
طول ووزن آحد الرجال . أما النقط الشار إليها بالعلامة + فتمثل متوسطات 
المجموعات الصادية عند القم السينية الناظرة أى تمثل النقط (سى » هنى) حیث 
له - ا 

الوزن 


٠ ۲ ۱6 ٦ 3۸ ۷۰ سس‎ 
٦ - 4( الشکل‎ 


شكل الانتشار وخط الانحدار لبیانات الثال (4 - ۸) 


الطلوب فى هذا الثال إیجاد معادلة احدار ص على س واختبار دلالة هذا الاحدار . 
إيجاد معادلة الاحدار : 


فى ا ثال (۹ - ۷) حيث كان لدينا قيمة واحدة ص لكل قيمة س کان بحثدا یہدف إلى 
معرفة ماإذا كانت القم الصادية ص, »> ص, »...نقع على خط مستقم هو خط الاغداں 


۳۹۹ 


آما فى المثال (۹ - ۸) حيث لدینا مجموعة من القم الصادية لكل قيمة س فان 
بحثنا یہدف فى هذه الحالة إلى معرفة ما إذا كانت التوسطات ص ہو ۰ ۰۰۰ 
للمجموعات الصادية تقع على خط مستقم . وعلى ذلك فإنه حسب مبداً المربعات 
الصغرى - راجع البند ٩(‏ - ۳) - يكون خط الانحدار هو ذلك الذى تختار ثوابته 
بحيث تجعل الدالة »> (ص,. - طی)' نماية صغرى » حيث صر هو الإحدانى 
الصادى للنقطة الواقعة على خط الانحدار والتی إحدائيها السينى سر - انظر الشكل 
a)‏ 


SE 
سی ۰ صی) - حت ت‎ (+ 


(س 


م 
یی )= ا کے ہے 


الشکل ٩(‏ - ۷ة 


ویہمنا أن نشير إلى آننا إذا وضعنا بدلا من کل قيمة ص_ى فى أى عمود ف الوسط 
الحسابی ص للصادات فى هذا العمود فان معادلة الانحدار التى تنتج تكون هی 
بذاتہا معادلة انحدار ص على س لان هذا التغيير لا یؤثر فى انجامیع أو مجاميع المربعات 
أو مجامیع حواصل الضرب ء وهذا ما يمكن بيانه جبريا . وهذه الحقيقة تعنى أنه 
إذا وقعت متوسطات الأعمدة على خط مستقم فإن هذا الخط ينطبق على خط 

لايجاد معامل الانخدار ب نستخدم الصيغة (5) التى تأخذ فى هذه الحالة الشكل 
الاتی : 


۳۹۷ 


OEE)‏ وص 
و 


له 


رھ ج 


ند 


سے مس۲ 


وفى هذا الثال نجد أن : 


۱۷۰۰۰۷) ٦ 
س = در‎ 


۵, ۰۲۹۲ = 
۲ 
۷۷ ۷۱1 ۸ 
5 


۱ 
0 


٦٦.۸۳۳۳ == we | 


(12: 
۱۲ 


. معادلة احدار ص على س مقربة إلى ۳ خانات عشرية هی : 


ص = ۱ ۶ ۶ ص = = ۳۷ ۲ ؛ ۱ 


هن = ۱۱,۱۱۷ + ۰۲۹ رس — ۳,۸۳۳) 
1 7 = س سں 
أى هل ۹ + ۰۲۹,ه 


على فرض توفر شروط الانحدار يمكننا اختبار وجود علاقة خطية بين التغیرین 
أى اختبار الفرض الصفری 6 = ۰ ضد الفرض 8 26 ۰ باستخدام اختبار ت 
بالصيغة (۱۱) أو اختبار ف بالصيغة العامة (۲۱) أو بالصيغة المكافة )۲٢(‏ . 
وسنستخدم هنا الصيغة العامة وهی : 

التباين الفسر 
التباين غير الفسر 


بدرجتى حرية ۱ ۰ له - ۲ 


۳۹۸ 


من بیانات الثال نجد مايل : 


۱ مما عم ١‏ 
الاحتلاف الکل حدم و کو ےر ی گا 
ده 
۲ 
o =‏ ۱۲۶ عو EA‏ سس ۷ ۰ 
۱۲ 
۳ 1 
الاختلاف رف سا ۸ ۳ 
(yf ©‏ 
Xx ٦٢ 1‏ “> 
کرو را کے تحت ۸٦٦,۳٤٣‏ 
ےا ىا نۓ سے [ توا ۸۸2 ٴٴ ٴ۲ 
۲ ۷۱3۷۷ 
۶۸ ۳-_ 
۳ 


.. الاختلاف غير الفسر = ,۵۲۲۱ = ۶۳۶۱۸ = ۹۲٤۰۷۹۹۲‏ 
وبذلك نحصل على جدول التباین الاتی : 
الجدول ٩(‏ - ۷) 


۸ ٴ۲ ۸ء 


11, 4 ۹۲,۱۹۹ 


ما أن 4,۹۵ آکبر بکثیر من القيمة ا لحرجة سی ری 


نرفض الفرض الصفرى ‏ = ۰ عند مستوی عالى من الدلالة ونحکم بوجود علاقة 
خطية بين طول الرجل ووزنه . 


(4 - 4) اختبار جودة العلاقة الخطية : 


نعلم آننا إذا قبلنا الفرض الصفری 6 = ۰ فإننا نحکم بعدم وجود علاقة خطية 
بين التغیرین ولا نحتاج حینشذ إلى إجراء أى اختبارات أخرى تتعلق بخطية هذه 
العلاقة . أما إذا رفضنا هذا الفرض فإننا نحكم بوجود علاقة خطية بين التغیرین 
لأن الانحدار الخطى يكون قد فسر جزءا ذا دلالة من الاختلاف الكلى . غير أن 
هذا لا يعنى أن العلاقة الخطية هى أحسن علاقة تصف العلاقة الحقيقية بين 
المتغيرين » فقد تکون هناك علاقة أخرى مثل ص = بم + 8 س + م س 
تفضل العلاقة الخطية فى ذلك . ويستلزم الأمر هنا الاستمرار فى تحليل البيانات 
لتقدير درجة جودة العلاقة الخطية » وذلك بتقيم الاختلاف غير المفسر الذى يعبر 
عن الانحراف عن الخطية ء فإذا كان هذا الاختلاف غير ذى دلالة أى يرجع إلى العوامل 
العشوائية فان العلاقة الخطية تكون هی أحسن العلاقات » أما إذا كان هذا 
الاختلاف ذا دلالة فان العلاقة الخطية لا تكون هی العلاقة المثلى بين المتغيرين . 

ولكن كيف نقيم الاختلاف المعبر عن الانحراف عن الخطية ؟ إننا نحتاج هنا 
إلى مقياس نقيس به دلالة هذا الانحراف . ولتحقيق هذا الغرض ينبغى تصمم تجربة 
حصل منها على بیانات :بحیث يناظر كل قيمة من القيم السينية مجموعة من القم 
الصادية کا فى الثال (۹ - ۸ السابق ء لان و جود هذه المجموعات الصادية يتيح 
لنا فرصة إيجاد الاختلاف داخل هذه المجموعات وهو الذى يعبر عن خطا 
التجريب » وبالتالى يمكن اتخاذه معيارا لمدى دلالة الانحراف عن الخطية . 

وعلى ذلك » وعلى فرض أن لدينا بيانات من مثل هذه التجربة نبدأ بخطوة هامة 
هی تحليل التباين للمجموعات الصادية » أى فصل الاختلاف الكلى فى القم 
الصادية ( كالمعتاد ) إلى مركبتين مستقلتين تعبر الأولى عن الاختلاف بين 
المجموعات وتعبر الثانية عن الاختلاف داخل المجموعات ( خطاً التجريب ) » وهذه 
الخطوة تتخذ الشكل العتاد الآتى : 


ہے 


۴ ۲ (ص) = ۲ ۲ ( بين اجموعات ) + ۲ ۲ داخل اجموعات ) 
بدرجات حرية له - ۱ لے - ۰۱ له - ك على الترتیب . 

وجدير بالاشارة هنا إلى أن التغیر الستقل سح فى الانحدار هو متغیر کمی بیفا 
التغیر الستقل ( عامل التجریب ) فى تحلیل التباین هو متغیر نوعی . وحین نجری 
تحلیل التباین للانحدار نعتبر أن القم العددية للمتغیر سح هی جرد إشارات تعبر عن 
مستویات عامل التجریب . 

ولا كان امدف من تحلیل الانحدار اختبار ما إذا كانت متوسطات ا جموعات 
الصادية تقع على خط مستقم فان الاختلاف الذی ینبغی تحلیله هو الاختلاف 
بين المجموعات . وعلى ذلك فان الخطوة الثانية هی تحليل الاختلاف بين اجموعات 
إلى م ركبتين مستقلتين تعبر الأولى عن الاختلاف الفسر : © ۲ ( الانحدار الخطى ) 
وتعبر الثانية عن الاختلاف غير المفسر : ۲ “ ( الانحراف عن الاحدار الخطى ) 
وهذه الخطوة تتخذ الشكل الاتی : 
۳( بين اجموعات ) = ۲ ۲ ( الانحدار الخطى ) + ۲ ۲ ( الانحراف عن خط 
الاحدار ) 
بدرجات حرية ۵ - ۰۱ 4۰۱ - ۲ على الترتيب . 

الشكل (۹ - ۸) الاتی بلخص خطوق التحليل السابق ذکرها . 


۷ (الکلی) : بر داب - ۱ 


۱ 
100000001101010 


۲ بین المجموعات) : بر = ك - ۱ ۷ (خطأ التجريب) : س - به - ك 
۷ (الانحدار) : بر = ۱ ۷ (الاحراف عن الانحدار) : بر = ك - ۲ 
الشکل ٩(‏ - 8) : خطوتا اختبار جودة الانحدار اخطی 
٤۰١‏ 


کا أن الجدول (۹ - ۸ الق هو جدول التباين لعملیتی التحلیل . 


)۸ - ٩ الجدول‎ 


۱ الاحراف الخطى 


الاحراف عن خط الانحدار 
خطا التجریب (داخل ال جموعات) 


من هذا التحليل نستطيع أن نختبر ثلاثة آمور هى : 
( أولا ) اختبار دلالة الاختلاف المشاهد بين المجموعات : 

أى اختبار ما إذا كانت متوسطات المجموعات الصادية تختلف باختلاف القم 
السيئية . والاختبار الذى يصلح لذلك هو اختبار ف المعتاد حيث 


بدرجتی حرية ك - ١‏ ,سه - ك )١٠١(‏ 


والفرض الصفرى هنا هو أن التوسطات متساوية جميعها . فإذا قبلنا هذا الفرض 
نحكم بعدم وجود أى علاقة بين التغير فى سح والتغير فى صہ ويتوقف البحث عند 
هذا الحد . أما إذا رفضنا الفرض الصفرى فنحكم بان التغير فى سح یؤثر فى التغير 
فى ص وينبغى حيئئذ أن نستمر فى البحث بحسب الخطوة الثانية . 


۶ ۲ 


( ثانیا ) بحث العلاقة الخطية بين التغیرین : 
() اختبار وجود علاقة خطية : 


أى اختبار الفرض الصفری 6 = ۰ ضد الفرض 6 غ3 ۰ وکا فعلنا فى الثال 
٩(‏ - ۸) نستخدم الصيغة (۲۱) وهی : 


بای الفسر 
التباين غير الفسر 


مع ملاحظة أن الاختلاف غير الفسر هو ذلك الاختلاف الذی لا یعتمد على 
التغیر س- وهو یشمل الاحتلاف الناشیء عن الاحراف عن خط الانحدار کا یشمل 
الاختلاف الناشیء عن خطا التجريب ء وعلی ذلك فان التعویض فى هذه الصيغة 
من بیانات الجدول (۹ - ۸) یکون کالاتی : 


۳ (الانحدار الخطى) + 
7 ردان یی )کا و 


[© ۲ (الاحراف عن الخطية) + ۲ ۲ (حطاً التجریب)] + «.-۲) 


بدرجتی حریه ۱ » له - ۲ . 
وكا سبق القول فى ( أولا ) ليس هناك ما يدعو للقیام بهذا الاختبار أو بالاختبار الذی 
سيرد ف (ب) إلا إذا قت من الخطوة السابقة دلالة الا تلاف بين اجموعات الصادية : 
(ب) اختبار جودة العلاقة الخطية : 
أى اختبار دلالة الانحراف عن خط الانحدار مقدرا مجموع مربعات الانحرافات 
صن - ی » أو بمعنى أخر اختبار ما إذا كانت متوسطات ا جموعات الصادية تقع 
على خط الانحدار أو قريبة منه أم تتتشر بعيدة عنه آبعادا جوهرية . والاختبار الذی 
یصلح لذلك هو اختبار ف بالصورة 


تباین الانحراف عن الاطية 

ف - ات کر مھت 7 لاطا كوف - "مک ۲۷( 
بدرجتی حرية لے ¬ ۲ o)‏ ده - له . 
ف هذا الاختبار يلعي التباین القدر حطاً التجریب دورا رئیسیا کمعیار یقاس بالنسبة 
إليه الانحراف عن الخطية » وهذا هو السبب فى ضرورة أن تصمم التجارب التی تهدف 
إلى قياس جودة العلاقات الخطية بحيث یکون لکل قيمة س قیمتان أو أكثر من قم ص 
وإلا ما استطعنا الحصول على هذا المعيار . 
ملاحظة : 

إذا وجدنا من الخطوة 0 آن الانحدار الخطى ذو دلالة ووجدنا من الخطوة (ب) 
أن الانحراف عن الخطية غير ذى دلالة ء نحکم بأن العلاقة الخطية هی علاقة جيدة 
وتصف بجدارة العلاقة الحقيقية بين ا متغیرین . آما إذا وجدنا أن كلا من الانحدار الخطى 
والانحراف عن الخطية ذو دلالة فنحکم با نهبالرغم من وجود علاقة خطية بین المتغيرين 
إلا آنبا ليست أحسن العلاقات التى تعبر عن حقيقة العلاقة بینہما وعلینا إذا أردنا أن 
نبحث عن علاقة أفضل . 
مثال ٩(‏ - 8 : 

اببحث خطية العلاقة بين الطول والوزن مستخدما بیانات الثال ٩(‏ - ۸) . 
ال : 

( أولا ) نبدا بتحليل التباين للمتغیر صہ للحکم على دلالة الاختلاف بین متوسطات 
۴ (الكلى) = ۷" سبق إيجاده بالمثال (۸-۹) 


٤ 


۲ ۲ ۲ ۲ ۲ 
5یھٰی ‏ لضف هلاه © ۱۷۰۰ 
۳ 1 ۲ ۳ ۱ 


A=‏ رس 


۲ © (خطاً المجریب)  ۸14,٥٩4 = ٤٤۰۲,۰۸ - ٥۲۹۹,۹۷‏ سم 


۰ ۰ = ا 
من (۲۰) : ف = و3 = ۱۳,۵۷۷ 
۸۹ ۸ 


وا أن ف, .م = ۷,۵۹ نرفض الفرض الصفری عن تساوی التوسطات عند 
کش gy‏ . ومادام 
( ثانيا ) نقوم بتحليل الاتحدار للاختلاف بین ا جموعات کا یل : 


۴ ۲ (الانحدار ال خطی) = ٤۳٤۱,۸۷۰۸‏ سبق إيجاده بالمثال (۸-۹) م-۱ 


٣٢ .‏ (الانحراف عن الخطية) > ۲ ۲ (بين المجموعات) - ۲ ۲ (الانحدار ا خطی) 


٦٤٣٤١۸۷۰۷۸ - ۸ 


۲ بر ع‎ ۰9٦+٦۰۲ 


بضم هذه النعاد نج ال نتائج الخطوة السابقة ينتج جدول التباین الای : 


بين المجموعات 4404 ۱2۷/۳۹ 


الانحدار الخطى ۷۸ ۷۸ ٴ٣‏ 


الانحراف عن الخطية 1,1۹۲ 147 


خطاً التجریب ۱ ۹۰۸,۰۸ 


0 اختبار وجود علاقة خطية 


۸ ۱-2۳ + 
من (YT)‏ : ف یھ "٣۷ک‏ د = فاي 

1,A) ۳‏ + 9ه,54م) + ٠١‏ 
بما أن ف | وم ۰۰ مه انرفض الفرض‌الصفری أن 0 = ۰ ونحكم بوجود علاقة 
خطية بين أطوال الرجال وآوزانهم ۲ 


۲ ال ۳٣۰‏ 
من (۲۷) : ف -> لل < ١‏ 
٠۰۸۸۰۱۷۳۸ ۳‏ 


۶۰۰۹ 


الخلاصة : 


من هذه التجربة نستخلص أن العلاقة الخطية التى تمثلها معادلة الانحدار 
الرجال . ومع ملاحظة أن معامل التحديد 


, _ 41 ہ (س » ص)]" 
۴ ۲ (ح).م م (ص) 


م 


"8*5 
RR عا‎ 
۰ ۲۲ ۶ ۷ 


نری أن العلاقة الخطية تفسر حوالى ۸۲,٢‏ من الاختلاف الكلى فى قم التغیر 
ص . وهذا یدعم القول بخطیة العلاقة بين المتغيرين . 
0٠١ - ۹(‏ ملاحظات عن افتراضات الانحدار : 

إن صحة الاستنتاجات الاحصائية تتوقف على مدى انطباق الافتراضات التی 
وضعت فى تعریف اموذج الذی بنیت عليه الدراسة على الوقف التجرییی الذی 
تتناوله هذه الدراسة . ولذلك ینبغی أن نتفهم جیدا ما تعنیه هذه‌الافتراضات‌وما 
تتطلبه من شروط (جرائية تحسبا من العواقب التی قد تنجم عن وجود تناقضات 
ذات بال بین الافتراضات الموضوعة والظروف الفعلية لعملية التجریب . کا ینبغی 
أن نکون على استعداد لتغییرافتراض أو تعدیله إذا اتضح لنا عدم إمكانية تحققه عملیا 
ولو بشیء من التقریب ء على أن نراعی ما یستلزمه هذا التغییر أو التعدیل بالنسبة 
ما نقدمه من استتتاجات . 

لنعتبر الافتراضات الثلائة التی استخدمناها فى الاحدار اخطی البسیط ولنبداً 
بالافتراض الأول . إن هذا الافتراض یتضمن أن يكون التغیر س متغیرا غير عشوائی 

۷ 


وهذا یعنی أن الباحث یتحکم تجريبيا فى هذا التغیر ویستطیع تسجیل القم التی 
یدخلها فى بياناته بدقة تامة . غير أنه فى كثير من الواقف التجرييية لا یتحقق هذا 
الافتراض فقد یکون الباحث مهتا بالحصول على بیانات عن التغیر س- دون أن یکون 
متحکما فيه أى بصرف النظر عن کون هذا التغیر عشوائیا أو غير عشوالی مادامت 
هذه البیانات تعبر فى نظر الباحث عن قم نموذجية لهذا التغیر . وفى بعض الدراسات 
یضطر الباحث إلى اختیار مشاهدات تقع فى مدی معين حدد من قبل أو يأخذ 
منها قيما معينة محددة مسبقا . فى مثل هذه ا حال ینبغی للباحث أن یستبدل بهذا 
الافتراض افتراضا آخر یتلاعم مع الوقف الذی یتناوله » كأن يضع الافتراض «التغیر 
سح قيمه مشروطة » وهذا الافتراض الجديد لا یؤثر فى سلامة استخدام طريقة 
الربعات الصغری إلا أن الاستنتاجات الاحصائية التى تخرج بها عن ا جتمع الذی 
ندرسه ینبغی أن تکون مشروطة بالنسبة للمتغير س- أى لا يجوز تعمیمها لقم غير 
ممثلة فى البیانات التی استخدمت ف الدراسة أو لیس فا نفس خصائصها . 

أما الافتراض الثانى فیعنی أن الصيغة القيقية للعلاقة بين التخیرین هی الصيخة 
الخطية ء وعلی هذا لا تکون استتتاجاتنا صحيحة إلا إذا کان لدینا ما يضمن سلامة 
هذه الصيغة » ويساعدنا فى ذلك الأسلوب المذكور فى نتیجة البند ره - ه) 
لاختبار خطیة هذه العلاقة کا يساعدنا الأسلوب ا بین بالبند (۹ - ۹) لاختبار 
دلالة الاحراف عن خط الانحدار . فإذا تبين لنا عدم انطباق هذه الصيغة فى موقف 
ما ینبغی أن نبحث عن صيغة أخرى تناسبه . ۱ 

وبالنسبة للافتراض الثالث فهو یعنی أنه عند ای قيمة ثابتة من المتغير سد تتصف 
القم التى يأخذها التغیر صہ با لی : 

)١(‏ قم صہ مستقلة » أى أن صغر أو كبر الخطأً العشواتی فى أحدها لا يؤثر 
فى مقدار الخطأً فى القم الأخری . وهذه الصفة يمكن تحقيقها عمليا بإحكام عملية 
التجريب وخاصة فيما يتعلق بعشوائية العينة . 


4۸ 


(۲) قم صہ لها تباین ثابت 0" دس و جب تو ی 
القم هی مشاهدات مستقلة من نفس اجتمع . 

(۳) قم صہ تتوز ع توزیعا معتدلا . 

وجدير بالاشارة هنا إلى أنه بصفة عامة تکون الفاذج الستخدمة با یصاحہا 
من فروض هی نماذج نظرية قلما تتحقق فى الواقع العملى إلا على وجه التقريب . 
ونحن إذ نستخدم هذه اتفاذج نتعلق بالأمل فى ألا تؤدى:بنا هذه الحقيقة إلى وجود 
التى نبحث عها » کا نتعلق بالأمل بأن تكون الاجراءات التى اتخذناها فى عملية 
التقدیر هى إجراءات مناسبة حتى إذا كان الموقف الذى نتناوله لا یحقق الفروض 
تحقيقا تاما . 
)١١ - ٩(‏ استخدامات الانحدار : 

لعله من المناسب الان أن نبرز الأغراض التى يستخدم الانحدار الخطى البسيط 
من أجلها . ومن الدراسة التى مرت بنا فى هذا الفصل يمكننا تلخيص هذه الأغراض 
فيما يل : 

(۱) اتنب بقم متغير عشوالی صہ بمعلومية متغير رياضى سح مع تقدير درجة 
دقة هذا التنبؤ . هذا مع ملاحظة ام وك یی 
من الطرفين . ولكننا فى عملية التنبوٌ لا يجوز التتبو بقم صادية مناظرة له جم سينية 
تخرج كثيرا عن مدی القم التى استخدمت فى إنشاء هذا الخط إلا إذا كان دیا 
ما ییرر ذلك . فمثلا إذا أوجدنا خط انحدار لأطوال الذكور بين العمر ۱۰ والعمر 
٥‏ فمن الخطاً استخدام هذا الخط للتنبؤ بأطوال الرجال فى أعمار فوق العشرین 

لأن الطول يتوقف عند بلوغ سن النضج . 
(۲) دراسة طبيعة العلاقة بين متغيرين سد » صہ وشكل المنحنى أو الدالة التى 
تعبر عن هذه العلاقة . 
۶۰۹ 


(۳) تفسیر بعض الاختلاف فى قم المتغير صہ بدلالة الاختلاف فی قم سح على 
أساس اتخاذ التغیر سح کضابط إحصاق اهمده لمءناهناماه . 

(4) دراسة ما إذا كان التغير فى حہ يسبب ولو جزئیا التغير فى ص ء مع 
ملاحظة أن دراسة السببية تحتاج إلى أكثر من إثبات وجود علاقة ذات دلالة بين 
المتغيرين » إذ أن هذه العلاقة قد تكون ناشئة عن وجود متغيرات أو عوامل أخرى 
تؤثر فى المتغيرين سح صہ معا . فمثلا فى الأحياء المزدحمة من بعض المدن الكبيرة 
نجد علاقة ذات دلالة بين ازدحام السكان والتدرن الرئوى ( السل ) فهل هذا 
يعنى أن الازدحام سبب فى الاصابة بالتدرن الرئوى ؟ لا نستطيع الاجابة بالایجاب 
أو النفى عن هذا السوّال إذا لاحظنا أنه فى الأحياء المزدحمة بصفة عامة يكون 
مستوى الحياة منخفضا وبالتالى يكون هناك سوء تغذية للسكان » وقد يكون سوء 
التغذية هو السبب الحقيقى لهذا المرض . إن تقرير السببية أمر متروك للباحث يفتى 
فيه بما لديه من خبرة ومعلومات عن المتغيرات التى يتناوها مستعينا با يستخلصه 
من التحليل الاحصانی . 

)٥(‏ يستخدم الانحدار أيضا فى أنواع أخرى من التحليل الاحصائی منها تحايل 
التغاير حيث يكون الهدف معزفة مدى تأثير عامل نوعى على متغير عددى ص 
بعد استبعاد أثر متغير عددى سح مرتبط بالتغیر ص » وهذا ما سنتناوله فى فصل 


لاحق . 
تمارين ٩(‏ - ۲) 

( اعتبر أن افتراضات الانحدار متوفرة ) . 

(۱) فى تجربة عن تأثر طاقة اقثیل الغذانى بدرجة الحرارة على نوع من الطيور 
فى فترة ضوئية ثابتة مدتها ۱۰ ساعات ‏ اختيرت أربع درجات حرارة هی ۵ ع 
رڈ ٠‏ وعرضت خمسة طيور لكل من هذه الدرجات ثم حسبت مقادير 
طاقة اقثیل الغذائی لکل من هذه الطيور وسجلت بالجدول الآتى . أوجد معادلة 


۰۱۰ 


الانحدار الخطى لطاقة ااقثیل الغذائی على درجة الحرارة واختبر جودة العلاقة الخطية 


طاقة اٹیل الغذایی (ص) 


و 


(۳) 


درجات اطرارة (س) 


1۰ 


۱۳ 


5 4 
۱۱ ۸ 
۱۳ ۱۲ 
٤ 
۱۰ 
١ 


۶۱ 


الفصل العاش 
الارتباط اخطی البسیط 
SIMPLE LINEAR CORRELATION‏ 


(۰۱۰- ۸ الانحدار ا خطی والارتباط الخطى : 

في دراسة الانحدار الخطى لتغير حقيقي صح على متغير آخر سح فرضنا أن العلاقة 
بینہما على الصورة ى ى = + 6 س واستخرجنا من العينة أحسن تقدیرین 
اب للبارامترین المجهولين » » 6 في ضوء مبدأ المربعات الصغری » ومن ثم 
أوجدنا معادلة شل = ۱+ ب س تمکنتا من التنیو بأحسن قيمة للمتغير صہ عند 
قيمة معطاة للمتغير حہ ‏ واستخدمنا تحليل التباين لتفسير الانحدار » کا خرجنا 
ببعض الاستنتاجات الاحصائية في صورة اختبارات دلالة وفترات ثقة . وهذا كله 
يدحل تحت الوضوع السمی بتحلیل الاحدار . ویقترن بهذا الوضوع موضوع 
آخر يسمى تحليل الارتباط وهو یہت بالبحث عن عدد نقيس به درجة الاعتاد 
المتبادل بين المتغيرين ودقة العلاقة المفروضة بينهما » فإذا فرضنا أن العلاقة بين 
التغیرین خطية يكون اهتامنا منصباً على إيجاد عدد أو مقياس يعبر عن درجة جودة 


(۱۰ - #)افتراضات الارتباط ا حطی البسيط : 


بعضها عن تلك التي وضعت لدراسة الانحدار . وسنضع هنا الافتراضات الآتية : 


41۳ 


الافتراض الأول : 

« کل من المتغيرين سہں صہ هو متغیر عشوایی » . 
فمثلا قد يعبر التغیران عن طول ذراع الانسان وطول رجله » أو عن عمر الزوج 
وعمر الزوجة عند الزواج 4 أو عن وزن الد جاجة و عدد البیض الذی تنتحه أو 
عن درجة الریاضیات ودرجة الفیزیاء جحموعة من الطلاب .. 
الافتراض الثانى : 
« إن العلاقة بين المتغيرين س . صہ هى علاقة خطية » بمعنى أن متوسط قم 
ص الناظرة لقيمة معينة س یاخذ الصورة 
BEES‏ )0 
حيث 0 ۰ 6 بارامتران مجهولان . 
الافتراض الثالث : 

(أ) للمتغیر س توزیع معتدل 

(ب) عند ای قيمة ثابتة س یکون للمتغیر صہ توزیع معتدل متوسطه يه + 0س 
وتباینه عدد ثابت مجهول 0' لا یتوقف على س 

وقد يكون من المفيد أن نشير إلى أن هذه‌الانتراضات‌تکانیء رياضيا القول بان 
bivariate normal distribution‏ 
(۱۰ - ۳ ) معامل الارتباط العزمى ( بیرسون ) : 


PRODUCT MOMENT CORRELATION COEFFICENT 
(PEARSON 1900) 


تعریف : 
إذا كان سح صہ متغیرین عشوائیین ورمزنا بالرمز 6 للاحراف العیاری 


٤ 


للمتغير سح وبالرمز ٢ی‏ للا غراف العیاری للمتغير صہ وبالرمز 9س لتغاير 
ہہ صم فان العدد ص العرف بالصيغة : 


سی سا ار تا می مہ 

يمكن رياضيا إثبات ما یل : 

)١(‏ لا تزيد القيمة المطلقة للعدد م عن الواحد الصحيح . أى أن 

١ - صمة‎ > ١ 

(۲) إذا كان المتغيران سح ص مستقلين فان ص = صفر غير أن العكس ليس 
من الضرورى أن يكون صحیحا أى أنه إذا كان م = ۰ فليس من الضرورى 
أن يكون المتغيران مستقلين بل قد يكون بیهما علاقة غير خطية . أما إذا كان 
التوزیع الشترك للمتغیرین سس صہ هو التوزیع العتدل ذو التغیرین فان انعدام 
معامل الارتباط یستلزم استقلال التغیرین . 
(۳) تکون هناك علاقة دالية خطية بين التغرین سم ص : 

صب = | + ن س0 و .90+ 
إذا وإذا فقط كان معامل الارتباط ص یساوی ۱ أو - ۱ . 
وهذه الخاصة تعنی أنه إذا كان هناك علاقة خطية بین س- » صد فان ذلك ینعکس 
على قيمةص فيجعلها مساوية للعدد ١‏ ( ونقول حينعذ أن هناك ارتباط تام موجب 
بين المتغيرين ) أو مساوية للعدد - ١‏ ( ونقول حينعذ أن هناك ارتباط تام سالب ) » 
والعكس صحيح . 


من هذا نرى أن معامل الارتباط العزمى ليس مقياسا للاعتاد المتبادل بين 


۶۱۵ 


المتغيرين بشکل عام وإنما هو مقیاس لدرجة الاعتاد اخطی بیهما » وینبغی أن 
نتذ کر ذلك دائما . 
ولتقدیر قيمة م من عينة عشوائية : 
» ا ص)] نستخدم القیاس الق 


((کہ, ¢ ص 1 0 3 ص( 0 
الذی یت ركب بكل بساطة من التقديرات غير المتحيزة للقم التی یت ركب منها صم : 


کے 
2 
* کی 
حيث ع = ل ع رس - تم رص گی گ رر ص) 
- رس ص - رھ س/ ‏ ص) |س] (۲) 
رہ -- ۱ 
6ع ےرہ" تباین (س) 
2 له = ١‏ 
= ل رم س - رع سم" | ] 5 
ںہ = ١‏ 
۾ ع = تباین (ص) 
ملاحظة ( ١‏ ) 
من السهل إثبات أن (۲) يمكن أن تكتب على الصورة 
نے - 3 2 
س ص ۳( س) ھ ص) 0 


ہے - 
۷ [ن مس" - رب س)'] [ن ‏ ص" - ( ص)"'] 


وهذه الصيغة أفضل من الصيغة (۲) من الناحية الحسابية . 


٤١ 


وقبل أن نوضح خصائص معامل الارتباط ى والحكمة في آخذه کمقیاس 
لارتباط الخطی نتناول الثال الاتي : 
مثال ١٠١١‏ - ) : 
أخذت عینة عشوائية من نوع معين من نبات البسلة وقیست أطواها باللیمتر (س) 


وآوزانها باللیجرام (ص) فوجد ما يلى : 


۱ ۱ ۱: ۸ ۳۲ ۲ ۲۳ ۰ ۳ ۱۷ : س‎ 
۸ 1۰ ۹ ۱۰ ۱۱ ۳1 ١ ۹ ۲٢ ۷ : ص‎ 


ارسم شكل الانتشار لاستيضاح خطیة العلاقة بين المتغيرين ثم أوجد معامل 
الارتباط العزمى . 


ص الوزن 


الرے السافت 


الربع الول 


الم الا لے انريم الكالك 
العلوك ۱ مر 
وت ب بطل سس )يبب بيخي 
5 جس 


الشكل ۱۰ - )١‏ شكل الانتشار لأطوال وأوزان عینة من ٠١‏ نبانات بسلة 


۷ 


يوحى شکل الانتشار بأن النقط تيل إلى أن تقع على خط مستقم موجب 
الیل » وهذا يشير مبدئیا إلى خطية العلاقة بين المتغيرين . 


اخدول (۱۰- ک 
إيجاد معامل الارتباط العزمی من بیانات الخال (۱۰- )١‏ 


معامل الارتباط العزمی هو ( بالتعویض في 5) 
X ۲۰( - ۲۱۲ X 1°)‏ ۱۰۲) 


اال یت دادح 


۶۲٢۲۰ × ۱۰۷‏ بت ۲۰۱ ۱۰۲ xX‏ کر سب ۰۱ ۱۲۰۱۰ء۲ 
TT 75 TY 5‏ 

۹۵ ۳5۰ X 6۸ ۷ 
. تقریبا‎ ۰,۸۹۸ = 


۸ 


(۱۰ - 4) مميزات معامل الارتباط العزمی . 


() ترکیب معامل الارتباط : 


إن قدرة معامل الارتباط العرف في (۲) على تقدير درجة العلاقة الخطية بین 
التغیرین سح » ص تتبين من الدراسة الرياضية للنموذج الذی وضعت له الافتراضات 
المذكورة آنفاً . غير أننا نستطیع أن نری ذلك بطريقة بسيطة کالاتي . 


إذا تأملنا نقط مستقیم موجب الیل » لاحظنا أنه كلما كان الاحدائی السيني 
لنقطة كبيراً كلما كان إحدائيها الصادی كبيراً أيضا . أما إذا كان الستقم سالب 
الیل فإنه كلما زاد الإحدائي السيني كلما نقص الاحدایي الصادى . وعلى ذلك 
فإن قياس خطية العلاقة بين المتغيرين تتطلب مقياساً حساساً لدرجة اقتران القم 
الكبيرة للمتغير سح بالقم الكبيرة للمتغير صح إذا كانت العلاقة موجبة » ولدرجة 
اقتران القم الكبيرة للمتغير س بالقم الصغيرة للمتغير ص إذا كانت العلاقة سالبة 
وهذه الحساسية نجدها في التغاير ع ر ففي الثال )١ - ٠١(‏ السابق » إذا رسمنا 
الخط الرأبي س = سا = ۲۰,4 والخط الأفقي ص = ص = ۱۰,۲ في شكل 
الانتشار لاحظنا أنه في أغلب الحالات بل فی جميع الحالات ما عدا حالة واحدة 
هى حالة النقطة )٠١ » 7١(‏ الواقعة في الربع الرابع ما یی : 


حين تكون س كبيرة ( أكبر من الوسط الحسالى س ) فإن ص الناظرة تكون 
كبيرة أيضا ( أكبر من الوسط الحسابى ص ) وحين تكون س صغيرة ( أصغر 
من تسن ) فان ص الناظرة تکون صغيرة آیضا ( أصغر من ص) . أى أن : 


حين سه = ت) موجبة تکود (ص - ص) موجبة وحين (س - ست) سالبة 
تکون رص - ص) سالبة وفي کلتا ا حالتین تکود وس - سم ری -ص) موجبة 


کے فن ۱ سس 5 
ويحول جمو ع مج دس - ) وروص < ص) موجه . 


وبالتالى یکون التغایر © موجبا ( إلا إذا كانت قيمة «س - عم 
(ص - ص) للنقطة 5١١‏ »2 ۱۰) كبيرة جداً وهذا لم يحدث ) . 

ويلاحظ أن قيمة ع, في هذا الثال كبيرة لأنبا متوسط مجموع ٩‏ أعداد 

2۰ ۲ ° )۰ 2 ۰ ط‌‫‎ 2 1 ٤ 

الربع الاول أو ثالث ران و بالعکس رت إحدى النقط 
الواقعة في الربعين الأول أو الثالث قد وقعت في الربع الثاني أو الرابع لنقصت قيمة 
95 

وعلى ذلك فإن التغاير يعكس أمرين هما : درجة جودة العلاقة الخطية واتجاه 
هذه العلاقة . وطذا يرتكز معامل الارتباط م المعرف في (۲) على التغاير کے . 
هذا مع ملاحظة أن هذا المعامل يكون مواجبا أو سالگ سب کون الغللاقة الخطية 


غير أن قيمة التغایر تعتمد على حجم العينة له کا هو واضح من التعریف (9) » 
کا نبا تعتمد على وحدات القياس ولك يكون مقياس الارتباط عاماً ينبغى أن يكون 
مستقلا عن حجم العيئة وعن وحدات القياس . ولذلك ينبغى تعديل التغاير ليحقق 
هذين الشرطین قبل أخذه كمقياس للارتباط ء وهذا ما يحققه قسمة التغاير ع ر 
على حاصل ضرب الانحراف المعيارى ع للمتغير س والانحراف المعيارى کر 
للمتغير ص . وهذا الإجراء يكافء إيجاد تغاير س ء ص بعد وضع القم في الصورة 
المعيارية اس تم م ص - ص 

13 م 


بهذا الاجراء يكون المقياس . 


ع 
وچ ہی ا جز ا 
ہے 
ص 


مس 


(ب) من مزایا معامل الارتباط أنه مال في س » ص عني أن قيمته لا تتغير 

(<) قيمة معامل الارتباط م مستقلة عن اختيار نقطة الأصل لأن كلا من 
التغاير والانحراف العیاری يتمتع بهذه الصفة ء وهذا يعني أن قيمة م لا تتغير 
باضافة أو طرح عدد ابت من جميع قم س أو باضافة أو طرح عدد ثابت من 
جميع قم ص . ونستفید من هذه الخاصية أحياناً في تبسیط حساب قيمة م . 

۵) يمكن إثبات أن القيمة الطلقة للمقیاس م لا تزید عن الواحد الصحیح . 
أى أن . 

۱ > مس > - ۱ )1 

وا کانت م مقیاساً لدرجة الارتباط لص تیگ فاننا نقول إن التغیرین 
غير مرتبطین خطیا إذا كانت م = ۰ ( وهذا لا يمنع من وجود ارتباط من نوع 
آخر ) . و کلما اقتربت م من الواحد كلما آوحی ذلك بوجود علاقة خطية 
( موجبة أو سالبة ) بين المتغيرين . 
ملاحظة ( " ) 

هناك علاقة مفيدة بين ال خطاً العیاری ع العرف بالعادلة (۸) بالبند 

ص.س 

: في موضوع الانحدار الخطى البسيط ومعامل الارتباط س وهى‎ )٤ - ٩( 


ع:. م ۱ ع.ر )رح ) )۷( 


ففي المثال )١ - ٠١(‏ نستطيع إيجاد الخطاً المعيارى كالآتي : 


ع - سل ہو ص" - نضا اكاك رم تقل عدو 


5 ن -۱ ن ۱۰ 


إذن €" =× 4,6 ۱ - 0۰,۸۹۸ = ۰۱۹۵۸۳۲ 
سے ص.س ۸ 


ذل = ٠‏ تقریا. 
إذن 9 ۹ تقری 


(۱۰ - ۵) دلالة معامل الارتباط العزمی : 
أى فرض عن القيمة الحقيقية للمعامل ص ووضع حدود ثقة لهذا العامل . 
( أولا ) اخبار الفرض م = صفر . 
لاختبار الفرض الصفری ف :م = صفر ( المتغيران غير مرتبطين خطياً ) 
ضد الفرض الا خر ف :م #2 صفر 
نستخدم الا حصاءة 
ما ن = ۲ 
ہے ڪڪ )۸( 
ب سه" 


التي ها توزيع ت بدرجات حرية له - ۲ بشرط صحة الفرض الصفرى . 
مثال (۱۰ - ۲) : 


في الثال )١ - ٠١١‏ اختبر ما إذا كان التغیران س ء صہ غير مرتبطين خطیاً 
ای مستوق الدلالة هوه 


ف :م = . )ف :ص و ۰ (اختبار ذو جانبین) 


۲ ۸ ۷ -۲ 
من (۸) : ت = سل = 0,۷۷۳ 
١‏ ۷ - ۲۰,۸۹۸ 
من الجدول ت > ۳,۳٣٣٥‏ 


با أن ۵,۷۷۳ > ۳,۳۵۵ نرفض الفرض الصفرى عند مستوی الدلالة ۰,۰۱ 
ونحکم بوجود ارتباط خطى بین المتغيرين . 


ملاحظة (۳). 

الاحصاءة (۸) التی تختبر الفرض م = ٠‏ ضد الفرض صر ع3 ٠‏ تکافیء الاحصاءة 
(۱۰) بالبند (۹ - ه) فى موضوع الانحدار ا خطی البسیط عند استخدامها لاختبار 
الفرض 6 = ۰ ضد الفرض 6 ٭ ٠‏ وذلك لان كلاهما يقيس وجود أو عدم 
" وجود علاقة خطیة بين المتغيرين سح » صد . وقد يبدو ذلك غريبا لأن الاحصاءة 
(۸) تتطلب أن يكون كلا المتغيرين معتدلا بينا الاحصاءة (۱۰) تتطلب أن يكون 
المتغير صہ فقط معتدلا . وتزول هذه الغرابة إذا علمنا أن فيشر قد أثبت أنه فى 
الحالة الخاصة التی يكون فيبا صم = ٠‏ فان توزيع العاينة لمعامل الارتباط , لا يتغير 
سواء كان المتغير س معتدلا أو غير معتدل طالا كان المتغير ص معتدلا . 

ولذلك فإن الإحصاءة (۸) تصلح فقط لاختبار الفرض الصفرى م = ٠‏ 
ولا تصلح لاختبار أى. فرض صفری آخر مثل م = می أو لايجاد فترات الثقة 
معامل الارتباط م فی اجتمع » وذلك لأنه حين يكون التغنران مرتبطين » أى 
حين م ٠‏ یکون توزيع ۔ ملتویا وبعیدا عن الاعتدالية . فکیف نختبر الفزرض 
م = لحيث ك 8و ۲۰ 


رفك 


( انیا ) اختبار الفرض ممح ك حيث له 6« ۰ . 


وجد فیشر أنه عندما م عد ٠‏ فان التحویل 


١ 7‏ + ص 5 ١‏ + مر 
6ڈ 7 ١نی‏ و جس 09 


یعرف متغيرا عشوائيا ع له توزيع معتدل على وجه التقريب متوسطه ہا وتباینه 


00 3-08 


وأن هذا التوزيع يقترب بسرعة من التوزيع العتدل بزيادة حجم العینڈنہ . وبذلك 


ص = )۱۱( 


توزیع معتدل قياسى على وجه التقریب» وبالتالى يجوز تناوله باستخدام جدول 
الساحات أسفل النحنی المعتدل القیاسی . کا أن الفترة 


(۱۲ معي » € + 6 × ي(‎ × O - 8( 
۲ ٤ ۲ : 


تكون فترة ثقة بدرجة (۱ - 0) للبارامتر ئ » وت سید ار 
العتدل القیاسی ص التى تحقق العادلة 


ل ( معی> ص > - معي) = ۱ ب 
۲ ۲ 


۲ 


ومن الفترة (۱۲) نستطیع إيجاد فترة الثقة لمعامل الارتباط م للمجتمع من 
التحویل )٩(‏ . 

ولتجنب مشقة حساب التحویل (۹) وضع جدول يحول ر إلى © ( بصرف 
النظر عن الاشارة ) هو الجدول (۱۱) بلحق هذا الکتاب كا وضع جدول حول 
ع إلى _ هو الجدول (۱۲) . 
مثال (۱۰ - ۳) : 


فى عينة عشوائية من ۲۸ زوجا من مجتمع معتدل ذى متغيرين وجد أن معامل 
الارتباط ۰,۷ هل هذه القيمة تتمشی مع الفرض القائل أن معامل الارتباط فى 
الجتمع هو ه,. ؟ أوجد فترة ثقة بدرجة ۸٩6‏ هذا العامل . 
الحل : 

الفرض الصفری :م = ٠,٥‏ الفرض الا خر ص عو ۵ 
حول كلا من معامل الارتباط فى العينة ومعامل الارتباط الفروض للمجتمع إلى 
القيمتين الناظرتین هما باستخدام الجدول (۱۱) . 
ی = ۷,» تنتج € = ۸٦۷‏ 
ص- و,. تج = ۰,04۹4 
الخطاً العیاری ھ ‏ یه لدا 


على أساس صحة الفرض الصفری نجد أن : 

۱ ۷ء - 
.. ص ے 1 96 = 
وبما أن 8 أقل من القيمة ا حرجة ۱۹1 لا یکون لدینا دلیل يدعونا لرفض 
الفرض الصفرى ؛ ونحكم بان معامل الارتباط فی المجتمع يمكن أن يكون ٠,٥‏ 
من الصيغة )١7(‏ ؛ نوجد فترة الثقة بدرجة ۸٩6‏ للبارامتر مغ کالاتی : 


{Yo 


الحد الأدنى للفترة = ۰,۸۹۷ - ۲ر × ٠,4۸ = ۰,4۷۵ = ١,۹۹‏ تقریبا 
الحد الأعلى للفترة > ۰,۸۹۷ + ۰,۲ ١,55 = ۱,۲۵۹ = ١,۹٦‏ تقریا 


'. فترة الثقة للبارامتر رع هی (۰,4۸ ٠‏ 0۱,۲۱ . 


من الجدول (۱۲) نجد أن (45 ١,4‏ ۰ ۰,۸۵۱) هی فترة الثقة بدرجة ۸٩۵‏ لعامل 
الارتباط 


مثال (۱۰ - 4) : 
فى عينة من ٩‏ آزواج من الشاهدات وجد أن معامل الارتباط - ۰,۸۸۹ أوجد 
فترة ثقة بدرجة ۸84٩‏ ععامل الارتباط ف اجتمع . 


ا حل : 
من الجدول (0۱۱ : ات - ۸۸۹,. وإذن ع = ۱,۶۱۷ (مع إهمال 
الخطأً. العیاری 5 ۱ 7 یج 


4١‏ ۔ 
۷ به - ۳ 11 
الحد الأدنى للفترة للبارامتر ع = ۱,4۱۷ - ۰,٤۰۸‏ ۳۲,۵۸ ۳۹۹ . 


الحد الأعلى للفترة للبارامتر مع = ۱4۱۷ + ۰۵۰۸ × ۲,۵۸ = ٢,٢٤٤۸‏ 
. الفترة (۰,۳۷ ۰ ۲,:۷) هی فترة ثقة بدرجة ۸۹۹ للبارامتر ع . من الجدول 
(۱۲) ومع استرجاع إشارة م.تکون الفترة ,۹۸٦-(‏ ء -۳۵۹,) هی فترة ثقة. 
بدرجة ۸٩۹٩‏ ععامل الارتباط م . 


4۲٦ 


( ثالغا ) اختبار دلالة الفرق بين معاملى ارتباط عینتین مستقلتین : 

نفرض أن لدينا عينتين مستقلتين حجماها دم » له من الأزواج أعطيتا 
معامل ارتباط م » م . نريد أن نختبر ما ذا كان من ا ممکن اعتبار هاتین 
العینتین مأخوذتین من نفس المجتمع ( أو من مجتمعين ما نفس معامل الارتباط ) ؛ 
أى نرید أن نختبر ما إذا كان الفرق بين م ‏ مس ذا دلالة . 

نحول القيمتين م » م إلى القيمتين المناظرتين 6, » 6, باستخدام الجدول 
(۱۱) . إذا كانت العينتان مستقلتين ومأخوذتين من نفس ا جتمع العتدل فان الفرق 
بين ع ۰ ع يكون له توزيع معتدل تباينه يساوى مجموع تباينهما.» أى 
ہے NEE‏ ۳ 

پو نا پ وھ 

ويكون ال خطا العیاری للفرق | ع - 6, | هو ال جذر التربیعی هذا القدار . 

وعلی ذلك نستطیع اختبار دلالة الفرقر بت ع ( لی بين مس ع ) 
بواسطة التوزیع العتدل . ۱ 


منال ۱۰۱ - 8۵ : 

فى عينة عشوائية من ٥‏ آبقار وجد أن معامل الارتباط بين الزيادة فى الوزن 
ومقدار الغذاء الأ كول ۰,۸۷ وف عينة عشوائية مستقلة حجمها ۱۲ بقرة وجد 
أن معامل الارتباط ٠,٦٥‏ فهل هذان العاملان مختلفان اختلافا جوهریا ؟ استخدم . 
مستوی الدلالة /٥‏ . 
اخل : 

الفرض الصفرىم حم والفرض الآخرم وص 
من الجدول (۱۱) ند أن م = ۸۷,ہ ومنبا € = ۱۱۳۳۳ 


NTS Coma ۰ 


تباین الفرق ع - ع یساوی مجموع التباینین 
_١ =‏ + ل = ۰,۲۱۱ 
5 
.. الخطاً المعيارى للفرق = ۷ ۰,۲۱۱ = ۰,۷۸۲ 
على أساس صحة الفرض الصفریم - ص لی ۔ = م],) 


_ ع١‏ - سم50,.) - صة 
ص =( ) - صمر 
۰۲ء 


۸۹۰ = 


وهذه القيمة تقل عن ۱,۹۲ فهى ليست ذات دلالة ولا بسعنا ألا أن نحكم بان 
ص قوج 


(۱۰ - ) الفييز بين الانحدار والارتباط فى دراسة المشكلات : 

كل من الانحدار والارتباط الخطى البسيط يتناول العلاقة الخطیة بين متغيرين 
كميين س » صد . إلا أن هناك مواقف تستدعى استخدام أسلوب الانحدار ولا 
يجوز أن تدرس باأسلوب الارتباط ‏ کا أن هناك مواقف تستدعى استخدام أسلوب 
الارتباط ولا يجوز آن تدرس بأسلوب الانحدار . ذلك أنالافتراضات التى يبنى عليها 
التحليل تختلف فى الانحدار عنها فى الارتباط خاصة فيما يتعلق بنوعية المتغير سح 
حيث نفترض ف الانحدار أن سح متغير رياضى لا يتأثر بالعوامل العشوائية بيغا 
نفترض فی الارتباط أنه عشوالی . وهذا الاختلاف ف النظر إلى المتغير سح يعنى 
من الناحیة العملية اختلافا فى طريقة المعاينة . وعلى ذلك فان اختیار الأسلوب الذى 
يناسب مشكلة ما - انحدار أو ارتباط - يتوقف على الطريقة التى تتبع فى عملية 
المعاينة أى فى عملية جمع البيانات . 

فلاستخدام أسلوب الانحدار يتطلب الأمر أن يختار الباحث قيما ثابتة من المتغير 
س- يحددها قبل إجراء التجربة ثم يقوم بملاحظة ما يظهر من القم المناظرة للمتغير 


۲۸ 


صہ عند إجراء التجربة . فمثلا فى دراسة العلاقة بين جرعات دواء مهدیء وقدرة 
الانسان على حل الشاکل النطقية يبدأ الباحث بتحدید بضعة جرعات مختلفة 
لت ركيب من هذا الدواء ( قم التغیر سح ) ثم ختار عينة عشوائية من الأفراد یقسمها 
عشوائیا إلى جموعات عددها هو عدد الجرعات ا ختلفة ویعطی لافراد کل مجموعة 
واحدة من تلك الجرعات » ثم یستخدم أحد الاختبارات لقیاس القدرة النطقية 
لكل فرد فیحصل على قم للمتغیر صہ . كذلك فی دراسة العلاقة بين طول نبات 
ومحتوى النيتروجين فى التربة يبدأ الباحث بتحديد عدة أحواض زراعية تختلف فى 
محتوى النيتروجين ( قم سح) ويزرع النبات فى كل منها ثم يقيس أطوال النباتات 
بعد فترة من الزمن ليحصل على قم المتغير صہ . فى مثل هاتين ا حالتین تكون قم 
ص فقط خاضعة للمؤثرات العشوائية ء أما قم سح فتكون قيما ثابتة . وينبغى هنا 
تناول البيانات بأسلوب الانحدار حيث نقوم بإيجاد معادلة تشير إلى مدى اعتاد 
المتغير صہ على المتغير سح » ويحق لنا أن نصف سح بأنه المتغير المستقل وأن نصف 
صہ بأنه المتغير التابع . 

أما فى أسلوب الارتباط فیتطلب,الامر أ يبدا الباحث باختيار عينة عشوائية 
من المجتمع ثم يقوم بقياس كل من قم سح صہ لكل وحدة من وحدات العينة 
وبذلك تكون جیع القم السينية والصادیة خاضعة للمؤثرات العشوائية إذ يكون 
لكل منها حرية تامة فى اتخاذ أى قيمة من القم الممكنة فى ا جتمع . فمثلا فى دراسة 
العلاقة بين طول الذراع وطول الرجل مجتمع من الأطفال ء يختار الباحث عينة 
عشوائية من الاطفال ثم يقوم بقياس كل من المتغيرين . كذلك فى دراسة العلاقة 
بين محتوى الكلسترول فى الدم ووزن الجسم فى مجتمع من المرضى بمرض معين 
نأخذ عينة عشوائية من هؤلاء المرضى ثم نقيس كلا من هذين المتغيرين . فى مثل 
تين ا حالتین تكون قم كل من المتغيرين سح ص عشوائية . وينبغى هنا استخدام 
أسلوب الارتباط حيث نقوم بإيجاد عدد نقدر به الدرجة التى يتغير بها المتغيران 
معا دون تمييز بين متغير مستقل واخر تابع . 


وف الحالات التی تتطلب دراستها استخدام أسلوب الانحدار يمكن من الناحية 
الحسابية إیجاد معامل الارتباط » ولکن العامل الناتج یکون مجرد عدد لا معنی له 
ولا يجوز أن يؤخذ کتقدیر للارتباط بين التغیرین . ( وهذا لا یتناقض مع 
استخدامنا لربع معامل الارتباط وهو ما میناہ بمعامل. التحدید » فى تحلیل الانحدار 
کیا رأينا فى الفصل السابق ) . 

كذلك » فى الحالات التى تتطلب دراستها استخدام أسلوب الارتباط يمكن من 
الناحية الحسابية ايجاد معادلة الانحدار » ولكن المعادلة الناتجة لا تحقق المدف مہا 
كمعادلة تنبو أو لبيان العلاقة الخطية بين المتغيرين لان التقديريين أ ء ب يكونان فى هذه 
الحالة تقديرين متحيزين للبارامترينيم » 8. ويتضح ذلك عندما نتذكر أننا فى قياس دقة المقدار 
ب فی تقدير البارامتر /نستخدم الخطأ العیاری عر | ۴۸۷( ص) الذی 
يعتمد على قيمة ۲ ۲ (س) = عم رس - شع" - راجع البند (9 - ه - ولا ) 
فإذا لم تكن قم سح ثابتة فان قيمة هذا الخطأ المعيارى تختلف من عينة إلى أخرى 
وبالتالى تختلف درجة دقة التقدیر من عینة إلى أخرى . 


إن القییز برعي حالات/الهيجاتدرس بأسلوب الانحدار وتلك التى تدرس بأسلوب 
الارتباط هو آمر على درجة كبيرة من الأهمية . وقد لوحظ أن الأمر يختلط فى 
كثير من الحالات فتعامل مشكلات الانحدار على أنها ارتباط وتعامل مشكلات 
الارتباط على أنها انحدار ء بل ويصل الأمر أحيانا إلى معاملة المشكلة الواحدة على 
أا انحدار وارتباط فى ان واحد » رغم أن طريقة المعاينة لا تسمح إلا باستخدام 
واحد فقط من هذين الأسلوبين . ويبدو أن السبب فی هذا النبس يرجع إلى وجود 
علاقات رياضية كثيرة بين العاملات فى هذين النوعين من التحنیز ء غير اد 


3 لہ 
۹۳۷ 1 ہس بت گج 2 ۰ ۓ ے أ 
انعلاقات الرياضية س ی ۶ والتحلیل الا حصانی لوحا ۱ کر 
و کہ 4 ١‏ کے ام ےد ہے 7 
۰ جدیر بالد ص أنه م١‏ امک ذراسہ الا ۔ار حیں يحون ع ی 


3 


صہ عشوائيا » ولکن ذلك يتطلب استخدام نموذج إحصالى يختلف عن الفوذج 
الذى استخدمناه فى الفصل السابق بحيث يسمح بوجود خطا عشوالى فى التغیر 
سح . وسوف لا نتعرض لدراسة هذا اتموذج خاصة وأنه يفضل دراسة مثل هذه 
الال با سلوب الارتباط . 
(۱۰ - ۷ معامل ارتباط الرتب ( سبیرمان ) : 
RANK CORRELATION COEFFICIENT‏ 

بالرغم من أن معامل ارتباط بيرسون یستخدم ساسا فى حالة التغیرات التصلة 
إلا أنه يستخدم أيضا فى حالات آخری . ومن هذه ا حالات الحالة التى يتعذر 
فیہا قياس المفردات بالقیاس العددى العتاد وإنما يمكن قياسها بیزان الترتيب حيث 
تأخذ كل مفردة ترتيبين س ؛ ص تعبر الأولى عن ترقیب الفردة بالنسبة للمتغير 
الأول وتعبر الثانية عن ترتيبها بالنسبة للمتغير الثافى ويكون الطلوب قياس الارتباط 
بين الترتيبين . ومثال ذلك قيام اثنين من الحكام بترتيب عدد من المتقدمين لشغل 
وظيفة بحسب أفضليتهم هذه الوظيفة ثم قياس مدى الاتفاق بين الحكمين . فى هذه 
الحالة يمكن إثبات أن معامل الارتباط العزمى یا خذ الصيغة البسیطة الاتية التى تعزى 
إلى سبيرمان ويرمز له بالرم زر حيث 


؟ ج ف" 
و کے ا ہر ا سس وحيث ف = ہے - صر ,205 
1 له ںہ" - 6 


:2)"- ١١١ مثال‎ 


کاک تر اتيب ۱۲ طالبا فی مادق الفيزياء س والرياضيات ص کا یل : 
تر بي مادلي و ص 5 يل 


او جد معامل الا ر تباط اخصر 5 


الحل : 
با أن التغیرین مقاسان یزان الترتیب فمن الأسهل استخدام معامل ارتباط 
الرتب کا في الجدول الاتی ء الذی یستخدم الصيغة (4 ۱ . 


الجدول (۱۰- ۲) 


إیجاد معامل ارتباط الرتب من بیانات الثال )٣ - ٠٠١(‏ 


۲٢ صفر‎ 


é۲ 


بالتعویض في (۱4) ند أن : 
و ا EE‏ موا 
xX ۲ 5‏ ۱۳ 
ونحصل على هذه النتيجة بالضبط إذا استخدمنا معامل ارتباط بیرسون العرف 


في (ه) » مع ملاحظة أنه قد يوجد فرق طفيط یعود إلى عملیات تقریب الأعداد . 
(۱۰ - ۸) ثميزات معامل ارتباط الرتب : 


کا سبق القول » يصلح معامل ارتباط الرتب المعرف في (4 ۱) لقياس الارتباط 
بين المتغيرات التى تقاس بميزان الترتيب وهو يصلح أيضا للمتغيرات التي تقاس 
بالمقياس العددى المعتاد ولكن يكون من المرغوب فيه تعيين رتب لكل مفردة بدلا 
من قيمها العددية . ومن أهم مميزات هذا المعامل أنه لا يشترط فرض اعتدالية 
المتغيرين سح » صہ » بل لا يشترط فرض وجود علاقة خطية بینہما ومن هنا فهو 
يفضل معامل الارتباط العزمی في ا حالة التي لا یتوفر فیہا هذان الشرطان » وقياس 
الارتباط بواسطة معامل الرتب يعتبر من فصيلة المقاييس غير البارامترية أى التي 
لا تستلزم وضع فروض معينة على توزيعات اجتمعات . 

ومن الأمثلة التي يستخدم فیہا هذا العامل في العلوم البيولوجية قياس الارتباط 
بين ترتیب انبثاق يرقات مجموعة من الحشرات وترتیب حجومها » أو بين ترتيب 
استنبات مجموعة من النباتات وترتيب تزهیرها ‏ أو لقياس الاتفاق بين اثنين من 
البیولوجیین في ترتيبهما جموعة من الکائنات سر پوت لصيغة 

معينة إلى آقلها شبها بها . 

مثال (۱۰- 4) : 


في عشرة آنواع من السجائر و جدت القادیر الاتية بالمليجرام من القار 
والنيكوتين . حول هذه المقادير إلى رتب ثم أوجد معامل ارتباط الرتب لقياس 

درجة العلاقة بين محتويات القار والنيكوتين . 
۳۲ 


ال سوع : (MO )۲( Q0)‏ ©( رف (MD‏ ™( هم ۵۹ں 
بخحوى القسار: ۱6 ۱۷ ۲۸ ۱۷ ۷ ۲۱۳ A ۲۵ TE‏ ۳۱ 
محتوى الئیکسوتین : ۹ر۰ ارا ارا ٣را‏ مرا ۸رہ ١را‏ کر ۱۲ ۲۰ 
الحل : 
نرتب كلا من مفردات ا جموعتین بحسب الأصغر فالأكبر ( أو العكس) کا 
في الجدول الا حيث وضعت التراتيب بدلا من القم المعطاة . 
الجدول (۱۰ - ٣۳‏ 


بالتعويض فى (۱۶) تد أن م = ۱ - 


۳ 


ملاحظة (4) : 

إذا كان لمفردتين أو أكثر نفس القيمة العددية » تعطی لكل مها رتبة تساوی 
الوسط الحسابي للرتب التي كانت ستأخذها هذه الفردات لو آنها كانت مختلفة 
القم » فمثلا في حتوی القار لدینا عددان متساویان ۰۱۷ ۱۷ والفروض أن 
أحدهما الرابع والآخر الخامس ولذلك أعطى لكل منهما الترتیب 2 (4 + ه) = 
در 
ملاحظة (۵) : 

إذا كانت البیانات أصلا على هيئة آزواج من التراتیب کا فى الثال  ٠١(‏ ۳) فان 
معامل الارتباط العزمى يساوى بالضبط معامل ارتباط الرتب . أما إذا كانت البيانات 
أصلا على هيئة أزواج من القم العددية کا فى الخال (۱۰ --4) فان معامل الارتباط 
العزمى ها لا يساوى معامل ارتباط الرتب الناتج من تحويل هذه القم إلى رتب . 


: دلالة معامل ارتباط الرتب‎ )4 - ٠١١ 
)۱4( إن الاحصاءة التي يعبر عنها معامل ارتباط الرتب م المعرف بالصيغة‎ 
توزيعها مائل حول الصفر . ويمكن إثبات أنه إذا كان المتغيران سح صح مستقلين‎ 


ن - ۱ 
حين تقترب ده من اللانهاية . وعلى ذلك عندما یکون حجم العينة كبيراً (ده > 
۰ نستطیع أن نختبر ما إذا كان هناك ارتباط ذو دلالة بين التغیرین وذلك بحساب 


58 022 سے ص آن- ۱ 
١/لاآن‏ - ١‏ 0 


ومقارتتها بالقم الحرخة للتوزيع المعتدل المعيارى » مع ملاحظة أن الفرض 
الصفری هوم = ٠‏ والفرض الآخر هوم عد . 


{o 


سراجع المسألة ١(‏ - ح) من تمارين (4) ٠.‏ , 


فمثلا إذا كانت رہ = .ماص ١8ں‏ ین ے١‏ رہ فان : 
س 


۲۰۸۷ ۴ 1٩ ۷ ۰,۱ = ع‎ 


٠‏ ۲,۸۷ > ۲,۵۸ نرفض الفرض الصفری عند مستوی الدلالة ۰,۰۱ ونحکم 
بوجود ارتباط بين التغیرین . ٠‏ 

أما ذا كانت ىہ < ۳۰ وعلى فرض استقلال التغیرین أيضاً نستخدم الجدول 
(۱۰) بملحق هذا الكتاب الذى يعطى القم الحرجة المني عند مستويات الدلالة 
ور ۲۵ وہ مره ٠,‏ وحیث له = ۵ ٦م‏ ۰۰۰ ۳۰ 
لقارنتبا بالقم الوجبة معامل ارتباط الرتب مه الناتجة من العينة . وبالنسبة للقم 
السالبة هذا العامل نستفید من تمائل التوزیع فى إيجاد القم الحرجة . ففی الخال 
(۱۰ - 4) الأخير وجدنا أن أا = ٠,۹11۷‏ نه = ۱۰ 


الفرض الصفرى ف ہم ۲ ۰ 

من الجدول (۱۰) القيمة الحرجة العني عند به = ۰۱۰ 0 = ۰,۰۱ هی 
:۰,۷ وحيث أن هذه القيمة أصغر من ۷٦۹۰ء٠‏ نرفض الفرض الصفری عند 
مستوی الدلالة ۰,۰۱ لصا الفرض الآخر ونستنتج أن هناك ارتباطاً موجباً بين 
مقادير القار ومقادیر النیکوتین ۲ 
ملاحظة ری - الارتباط والسببية : 

إذا وجدنا أن هناك ارتباطاً بین متغیرین فلا ينبغى أن نسارع بالقول بوجود 
علاقة سبية بینہما أو بأن أحدهما يحدث نتيجة للاخر . وهناك حالات یکون 


٢ 


فا آهذا القول سنا ویکزن اعرف احد ھی عو فطل اسب او اج 
آسباب التغیر فی الا خر کا هو ا حال مثلا بین درجة الحرارة وعدد ضربات القلب » 
وهناك حالات لا يصح فیہا الاستنتاج حيث یکون الارتباط الذی ظهر بين التغیرین 
ناشعاً عن وجرد متغیر الث أو اکر ار فهما معا فیحدث هذا الارتباط ‏ کا 
هو الحال مثلا بين النجاح في الریاضیات والنجاح في التاريخ حيث يوئر في كل 
منهما الذكاء أو المثابرة أو البيئة المنزلية وما إلى ذلك . إن تفسير وجود الارتباط 
لا يكون بناء على قيمة معامل الارتباط فقط بل على ما لدينا من معلومات عن 
المتغيرين اللذين ندرسهما . 


سب 
من ال المعطأة واش ا | 0  -‏ 20ء 


(۱) س ؛ ۱۵٩‏ ۱۷۹ ۱۰۰ ۵ ۳۸۶ ۲۳۰ ۱۰۰ ۳۲۰ ۸۰ ۲۲۰ ۳۲۰ ۳۱۰ 


qo ۱۷۱۳۵ Vo, ٤,۱۹ ۱۵۸ ١,١٤ ۱۸ ۲۲,۷۰ ۲,۵۰ ۱۱:۳۰ ۱۵,۲۰ ۱۱,۸۰ ص:‎ 


حيث سب وزن الخيشوم باللجرام » ص وزن الجسم باحرامات لعينة حجمها 
۲ من نوع من سرطان البحر ( ابو جلمبو ) . 


(۲) س: ۱۷ ۲۲ ۲۰ ۲۳ یں ۲۲ ۲۰ ۲۱۰۱۹ ۱۰ 
ص: ۷ ۱۲ ۹ ١۰‏ ۲۷۲ ۲۸۸ ۲۸۰ ۹ ۱۰ ۸ 


حيث س طول نوع معين من نبات البسلة بالمليمترات » ص الوزن 


بادلیج اھ ۰ 


f۷ 


oY .ه‎ fA of ۵۲ ۵۲ ۵۱ ۷ ۵۱ ۵۰ 4۸ ۵۲ : س‎ )۳( 
PV FE بين اور‎ Fo لين دس‎ TE ۳ 
4ه‎ ه١‎ fA ده مه‎ fA fA 4۸ 4٩ س : ۵۲ .0 4ھ‎ 
PN ۳ ۳: ۳۳ وم‎ ۳۰ ۳۳ ۳6 TE ۳ ۳۵ ۳۰ : ص‎ 


~^ 


حیث س طول جسم طفل حدیث الولادة ص طول محيط رأسه 


۵۸ ۲۱ همه‎ ۲۰ oo 1۲ of س : ۵۸ كه لاه‎ )٤( 
56 8۵ 8۵ ۶۲ 4۰ 8۶ 26 4۲ ۶۳ ۶۱ : ص‎ 


حيث س ‏ ص هما أكبر وأصغر قطر لبیض الدجاج باللیمترات . 


(۵) س : رو هر 0,4 ٦,ھ‏ ایا o,‏ ۳,۸ ۲,۱ ۷,۵ 
ص : ۱۰ ۱:۲۱ ۱۱۸ ۱۱۶ ۱۱۸ ۱۳۲ ۱۶۱ ۱۰۸ 


حيث س مقدار الطر في اليوم (۰,۰۱ من السنتیمتر ) » ص مقدار مازال من 
تلوث اطواء نتيجة للمطر ( میکروجرام / متر مکعب ) . ( لتسهیل امحساب اطرح 
“يانم صن ) + 

)٦(‏ طلب من اثنين من ا حکمین ترتيب ٠١‏ أشخاص متقدمین لوظيفة ما 

فكانت النتيجة کا يل . أو جد معامل الارتباط ( سبيرمان ) واختبر ما إذا كان هناك 
ارتباط موجب بين ا حکمین . 

اٹک سے الأول :۹ 4 5 ٠‏ ۳ ۱ ۱ م ؟ ۷ 

الحكم اللاي : ۸ £ ¶ ٣ ۲ ۱ ٦‏ ۷۰ ۲ ه 


رف 


(۷) الجدول الآني يبين عدد الساعات ( لعينة عشوائية من ۱۰ طلاب ) التي 
استذ کر فيا هوّلاء الطلاب لاختبار ما وعدد الدرجات التي حصلوا علیها في هذا 


الاختبار 5 


عدد ساعات الدراسة : ۸ ه ۱۸٥ ۰ ١" ١١‏ ۱۵ ۲ ۸ 
درجة الاختبار ‏ :"ه 46 ۷۹ ۷۲ .لا ٦٦٣٣ ۸۵ ۹ of‏ 


حول هذه القم إلى رتب ثم أوجد معامل ارتباط الرتب ( سبيرمان ) . 


اختبر ما إذا كان هناك ارتباط موجب بين عدد ساعات الدراسة ودرجة 
۱ 


الاختبار . 


(۸) فى عینتین مستقلتین حجماهما ۰۲۳ ۲۸ من أُزواج القم وجد أن معامل 


العاملان مختلفين اختلافا ذا دلالة . 


4۳۹ 


الفصل الحادی عش 
تحليل التغایر 


ANALYSIS OF COVARIANCE 


: التغایر‎ )١ - ۱۱( 


لعله من المفيد فى مستهل هذا الفصل أن نذکر القاریء بالقصود حسابیا بكلمة 
« التغایر » التی سبق أن وردت فی عدة مناسبات فى هذا الکتاب . 


إذا كانت س نے س ا س 
۱ ۲ ۳ ںہ 


6 ص ص, صم 2 صر 


هی ىہ من أزواج الأعداد فإن تغاير (س » ص) يعرف بأنه متوسط مجموع حواصل 
متوسطها عن . ای أن : 

2 تیب 

تغاير (س ‏ ص) > ل مر ( ظط - “) (صر - ص) 


يه 


مھا مي 


له 


ص 


بے 


بك 
له 


والقدار الذی بين القوسین یسمی مجموع حواصل ضرب الانحرافات السينية 
والانحرافات الصادية عن متوسطییما أو احتصارا مجموع حواصل الضرب وسنرمز 
له بالرمز ۴ صح وش ع ص) . وهذا القدار یکن أن یکون موجبا أو سالبا أو 
صفرا . 

وکا ف التباین » إذا كانت آزواج القم (سر » ص ) هی عینات عشوائية من 
نقسم حواصل الضرب على ىہ - ۱ بدلا من ىہ وذلك لکی یکون هذا التقدیر 
تقديرا غير متحیز » آئ نکتب : 

و 

(ھ سر صن ۴ (٢۲‏ 


له = ١‏ له 


تغاير (س » ص) = 


حيث ۲ جموع السینات » ۴ جموع الصادات . 


وكا فی التباين آیضا ‏ ونظرا لأن قى الانحرافات عن الوسط الحسالى ر أو أى 
قيمة أخرى ) لا تتغير بتغیر نقطة الأصل فان قيمة التغاير لا تتغير إذا جمعنا أو 
طرحنا عددا ثابتا من جميع السينات » وجمعنا أو طرحنا عددا ثابتا من جميع الصادات . 


: العلاقة بين تحليل التغاير وتحليل التباين‎ )۲ - ١١١ 

فی تحليل التباين بالفوذج ثابت التأثیرات للتجارب ذوات العامل الواحد يكون 
لديا شر کمی عند قسمت قیمه ق عينة ما ٍل عدد من احموعات تناظر 
مستویات عامل تجريب نوعی مستقل عن التغیر صح . وتهدف الدراسة إلى اختبار 
دلالة الفروق بين المتوسطات الصادية فى هذه الأقسام لمعرفة مدى تأثير عامل 


4۲ 


التجریب علها . وتتخذ البیانات الشاهدة فى العينة الشکل البین بالجدول 
)١ - ۸(‏ بالبند (۸ - )٤‏ . 


إلا أنه فى بعض هذه التجارب يكون التغیر صد واقعا تحت تأثير متغير كمى 
سح يسمى بالمتغير الملازم للمتغير صہ Concomitant variable or covariate‏ « فمثلا 
قد يكون المتغير صہ هو درجات الطلاب فى اختبار رياضيات بعد دراسة مقرر 
ما فيا ويكون عامل التجريب هو طرق تدريس هذا المقرر . ونظرا لأن استیعاب 
الطلاب للرياضيات يعتمد على ذكائهم فان درجاتهم فی الاختبار تكون متأثرة 
بالذكاء ونقول حينئذ إن المتغير سح ( نسب ذكاء الطلاب ) هو متغير ملازم للمتغير 
صہ . وإذا كان اهتامنا هو قياس أثر اختلاف مستويات عامل التجريب ( طرق 
التدريس ) على التوسطات الصادية ( درجات الرياضيات ) عن طريق تحليل التباين 
فإن دقة هذا القياس تستلزم استبعاد أثر المتغير سب (الذكاء ) من قم المتغير صہ 
قبل إجراء هذه العملية . 

وق بعض التجارب يمكن استبعاد هذا الاثر قبل عملية التجريب » وذلك بأخذ 
عینات الطلاب التی تختار للتجریب بحيث تکون متكافقة فى الذ کاء » وهنا نستطیع 
احتبار الفروق بين متوسطات الدرجات بالطريقة العتادة لتحليل التباین على أساس 
أن هذه التوسطات تکون متأثرة فقط بعامل التجریب . غير أن ظروف التجریب 
قد لا تتیح لنا التحكم فى العینات من حيث جعلها متكافئة فى التغیر اللازم 
( الذكاء ) وهنا یکون هذا التغیر آثر على المتغير صہ ( درجات الریاضیات ) ولا 
ینبغی القیام بتحلیل التباين إلا بعد استبعاد هذا الأثر . وهذا هو الدور الذی یلعبه 
تحلیل التغایر إذ هو يتألف من شقين أوهما تعدیل قم التغیر صہ لاستبعاد أثر التغیر 
اللازم سح وثانيهما تحلیل التباین للق الصادية العدلة . 

ولکن كيف نصحح القم الصادية الشاهدة لازالة أثر هذا التغیر ؟ إذا كان 
هذا الأثر وجود فعلیٌ فإن انحدار التغیر ص على التغیر حح یکون له وجود أيضاً ویکون 


4۳ 


تصحیح القم الصادية الشاهدة ص عن طریق طرح أثر الانحدار من هذه القم . 
وإذا افترضنا أن الانحدار خطى فان القدار الذی نطرحه یکون على الصورة 
برس , - ) حيث ب معامل الانحدار محسوبا من العينة کا سنبین بعد وحيث سن 
هى التوسط العام للقم السينية فى العينة . أى آننا إذا رمزنا للقم المعدلة بالرمز صريرى 
فان : 


ری 5 ری دك 9 جس 
وإذا أخذنا أى قسم مه على حدة فان : 
وف رہ رپ ساسع )۲( 


ویکون علینا بعد ذلك تحليل التباين للقم الصادية العدلة . 

ومن هنا نری أن تحليل التغاير لا یعنی تحلیل التغاير ذاته کا قد يتبادر إلى الذهن 
بل يعنى تحلیل التباين للمتغير صہ بعد عزل أثر المتغير اللازم س مقاسا بمقدار 
احدار صن على س . 


(۱۱- ۳) افوذج الإحصالى : 

حين یکون هناك متغير ملازم واحد سح لتغير تابع صہ يخضع لعامل واحد 
من عوامل التجریب له ك من الستویات » فان البیانات الشاهدة فى عينة عشوائية 
تعخذ الشکل البین بالجدول (۱۱ - ۱) الآتى » حيث السینات ترمز إلى قم التغیر 
اللازم ( نسب الذكاء مثلا ) والصادات ترمز إلى قم التغیر التابع ( درجات 
الریاضیات مثلا ) . دمم ترمز إلى عدد القم فى القسم فه (قه = ۰۱ ۰۲ ۰۰۰۰ 
ك) » ده = ع ر = حجم العينة . لاحظ أن هناك قیاسین لكل وحدة من وحدات 
التجريب أحدها للمتغیر التابع وهو صر والاخر للمتغير اللازم وهو حر . 
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الجدول (۱۱ - ۱) 


بيانات تحايل التغاير 


الأقسام ر المعالجات ) 
)۱( )۲( رم ' 


سس میں س 
اص ۲ سم تن ی دی 


التباين بالبند (۸ - ٤‏ - 0۱ ویتخذ الصيغة الآتية : 


ص = مل +6 رص ¬ سم + خی ۴( 


حيث 0 معامل انحدار ص على س , م = ۰۱ ...نمی فه = 0۲۰۱ ...۰ لك 


وهذا الفوذج کا نری یفسح مکانا لأثر انحدار ص على س بالاضافة إلى أثر 
مستویات عامل التجریب وأثر الخطا العشوای . 
٤ - ۸(‏ - ۱) - وکذلك الافتراضات العتادة لتحلیل الاحدار - راجع البندین 
٩( ۰0۱ - ٩(‏ - ه) . وبالاضافة إلى ذلك نفترض فرضا أساسيا فى تحلیل التغاير 
وهو أن العلاقة الخطية بين سد » صد ها نفس معامل الانحدار 0 فى جمیع الاقسام 
أى يمكن تمثيل هذه العلاقات فى الأقسام امختلفة بخطوط متوازية » فإذا كانت 
6 » ۰,۵ ...۰ 8 هی معاملات الانحدار داخل الأقسام » فإننا نفترض أن 
6 = م8 = ... = 6, = 6 وبذلك يمكن ضم البيانات بداخل الاقسام لتعطى 
تقديرا موحدا للبارامتر 8 » وهذا التقدیر هو کا نعل 2۳ (س+ يع سوبا 
(ff‏ 

من داخل الأقسام . 

إذا كتبنا الموذج (۳) على الصورة 
ری - 6 ہے کی الى + خرن 


£ 


ای ہو للى سوه (٤‏ 


يتبين لنا أن تحلیل التغایر يتطلب (جراء نوعين من التحلیل هما : 

کور ای لتقدیر قيمة ۸ ومن ثم تعدیل القم ص.ى الشاهدة إلى القم 
6ری لازالة أثر التغیر اللازم سد , 

۲ - تحليل التباين للقیم العدلة صّرى لاختبار أثر مستويات التجريب على 
متوسطاما . أى أن تحليل التغاير یجمع بین عملية تحليل الانحدار وعملية تتلوها 
هی عملیة تحليل التباين . 
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(۱۱ - ۶) خطوات تحليل التغایر : 

إن افدف من تحليل التغایر هو كا سبق القول اختبار دلالة الفروق بين 
متوسطات ا تغیر التابع صہ بعد تصحیحها لاستبعاد آثر التغیر الملازم سح . ومن 
حقنا أن نتساءل بداية عما إذا كان للمتغیر سح أثر فعل على التغیر ص- بحیث یستحق 
عناء عملية الاستبعاد . ولذلك فان أول ما نہتم به اختبار وجود هذا الأثر أى 
اختبار وجود علاقة بين سم صد » فإذا لم یثبت وجود هذه العلاقة لا یکون 
هناك ما يدعو لعملية الاستبّعاد بل نقوم بتحلیل التباین على القم الصادية الشاهدة 
دون تعدیل . آما إذا ثبت وجودها فینبغی تصحیح هذه القم قبل (جراء عملية 
تحليل التباین . 

فالخطوة الأولى لتحلیل التغایر إذن هی تحلیل الاحدار لاختبار أثر التغیر سس 
على التغیر صہ » فاذا ثبتت دلالة الانحدار فإن الخطوة الثانية هی القیام بتحلیل 
التباين للقم الصادية العدلة لاختبار أثر عامل التجریب . والعتاد أن مهد فاتین الخطوتين 
ببعض الحسابات الاولية . وسنوضح ذلك كله بالمثال الآتى . 
المغال (۱۱ - :)١‏ 

فى إحدى التجارب الزراعية الاقتصادية فى قطر ما اختيرت ست قرى عشوائيا 
واختير فى كل منہا مس مزارع عشوائيا . سجلت بالجدول ١١(‏ - ۲) الق 
تكاليف إنتاج محصول الذرة (ص) فى فصل زراعى ما فى كل مزرعة کا سجلت 
متوسطات ا حاصیل () التى كانت قد نتجت فی فصول زراعية سابقة فى كل 
مزرعة . المطلوب استخدام هذه البيانات ( أولا ) لمعرفة ما إذا كان هناك أثر 
للمحصول السابق (ح) على تكاليف الإنتاج (ص) ء ( انیا ) لمعرفة ما إذا كانت 
تكاليف الانتاج تختلف من قرية إلى أخرى بعد استبعاد أثر مقدار احصول السابق 
إذا كان هذا الاثر وجود . ( لتسهيل الحساب طرح العدد ۱۲ من جیع قم س 
والعدد ۳ من جميع قم ص ) . 


الجدول (۱۱- ۲) 


ب بم س = و۱ ساح ور بم بح ص = ۲۹ء ص = ۹٦٦۷‏ 


مع ملاحظة أن ن = ۳۰ 


حسابات تمهيدية : 

هذه الحسابات تجری فى بداية التحليل سخدمة الخطوتين الرئيسيتين المذكورتين ء 
وهى تتألف من ثلاث مجموعات من الحسابات ترمى المجموعة الأولى إلى إيجاد 
مجموع الربعات © © (س) للمتغير س وسنرمز له بالرمز | ثم تحليله بالطريقة المعتادة 
لتحليل التباين إلى مركبتين إحداهما تعبر عن الاختلاف بين الأقسام وسنرمز له 
بالرمز ‏ والأخرى تعبر عن الاختلاف المتبقى داخل الأقسام وسنرمز له بالرمز 


۸ 


أ, . وبالثل بالنسبة جموع الربعات ۲ ۲ (ص) للمتغیر ص الذی منرمز له بالرمز 
ب ولرکبتیه بالرمزین ب » ٹب ٠‏ ثم بالنسبة مجموع حواصل الضرب © صہ 
(ہ » ص) الذى سنرمز له بالرمز ح وطرکبتیه بالرمزين حم اح . 


تعتمد هذه الحسابات عا ا جامیع الآتية الت حسه إيجادها مقدما . 
5 میع یحسن [ 


> چ س ص" ± س ص 


(۱) تحليل ۲ ۲ رس 


| - م » (لكلى) = ے عاس' - ل بدرجات حرية له - ۱ 


6 


| = ۲ ۲ (بين الاقسام) = بدرجات حرية ۵ - ۱ 


۱ 
۱ 
° 


حيث ٣ر‏ مجموع السينات ف القسم ىه , نی عددها » ك عدد الاقسام . 
| = ۲ » (داخل الاقسام) = أ - أ بدرجات حرية له - ك 


۹ ۔ 


(۲) تحلیل ۲ ۲ (ص) 


۲٢ 
۱ - ب = ۲ ۲ (الكلى ) اال ل وا بدرجات حرية له‎ 
0 
1 لے ۲2 م‎ 5 
١ - بے = ۲ ۴ (بين الاقسام) = بم للش ا سے بدرجات حرية ك‎ 
ای له‎ ۱ 


حيث می مجموع الصادات فی القسم 5ه » داس عددها . 
ب = ۲۴ (داخل الأقسام) = ب - سم بدرجات حرية له - كه 
(۳) تحليل ۲ مه (س » ص) 


تسیر العملیات الجبرية هنا فى خطوط متوازية مع العملیات الجبرية فى )١(‏ » 


0 کالاتی : 
ے. : 
< = م مه (الكلى) = ب م سا ص - ل بدرجات حرية له - ۱ 
له 
1 لے م هم : 1 
١ ۱ 1‏ له نه 
وه 
ح = م صہ (داخل الاقسام) = < - ح , بدر جات حرية له - كه 


بتطبيق هذه الصيغ على بيانات المثال (۱۱ - )١‏ نحصل على مايل : 
او © ۳ 


لدينا ۴ = ٦‏ + ۱۳ + رح + 5 + .ی + ۸ = 


| د مم «لکل) د ۲۳۱ + دنع + ... جر جع - ۷,۵ 
= و ,۲۵۱ بدرجات حرية ۲۹ 


| = ” رن الأقسام) ےد زد + م + وى" + "٩‏ + 
دام" + ۸ - ۷,۵ ۱ 


1 


A,‏ بدرجات حرية ه 
| = ” (داخل الأقسام) = ۸٦,۳ - ۲٥۱,٥‏ = ۲۵,۲ ۱بدرجات حرية ۲ 


(۲) تحلیل ۲ ۲ (ص) : 


۲ > #” + ٩ + ١ + > + ۱ + ٩ = لدینا م‎ 


E 
۳۰ له‎ 
۱۳+ ۰,۷ +... ۲۲,۱ + ۱,۷2 ب = 6 «لکل)‎ 
۲۸,۰۳ بت‎ 5 
۲۹ بدرجات حرية‎ ۲۸,۹۳ = 
٣+۹ +١ + 4+1 + ب > 6 (بين الأقسام)  تیوه‎ 
۲۸,۰۳ 
بدرجات حرية ه‎ ۱۳,۷۷ = 


ب = ۴۴ (داخل الأقسام) = ۲۸,۹۳ - ۱۳,۷۷ = ۱۵,۱5 


بدرجات حرية ۲ 
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(۳) تحلیل 2 مم (س » ص) : 

۶ے 6 _ 

ره ۳۰ 

< = ۲ص (الكلى) جا ماک وی ہے کر رو .+۲ ۷ 
t,o [se +,‏ 


لدینا م = ۱۵ ۰ ۸ = ۲٩‏ واذن ۱,۵ 


جس مره - ہک سر 
بدرجات حرية ۲۹ 
ح = ۲ صه (بين الأقسام) > 4[ × ۹+ ۱۳ ما .۰ ۴ ۲۸ ۳] 
کے و 
- ۸,۲ - ۵ ,٤١ے‏ -۲۲,۷بدرجات حرية ٥‏ 
حم = ۲ (داخل الأقسام) = 19,۳ - ۲۲,۷ کار 
۱ بدرجات حرية ۲ 
یحسن تسجيل هذه ال جموعات الثلاث من القم فى جدول واحد کال جدول 
۱١(‏ - ۲) الق لیسهل الرجوع لا . 
الجدول (۱۱- ۴ 
تحلیل مجموعى الربعات ومجموع حواصل الضرب 


مصدر التباين درجات الحرية | ٣٢‏ (س ۲(ص) ۲ہ (~ » ص) 


بين الاقسام (القری) اك - ۱ 2 ٥اا‏ ۸۹,۳ سب = ۱۳,۷۷ حر< -۲۲,۷ 
داخل الاقسام (البواق) | به - ۲۵2۵ | > ١56,5‏ بې = ۱٥۵۱٦۳‏ چک وراه 


خطأ التجريب 


الكل 


اع ه,۲۵۱ ب = ۲۸,۹۳ حر = لر 


۲ 


الخطوة الأولى : اختبار تأثير التغیر س- على التغیر صہ : 

تہدف هذه الخطوة إلى اختبار وجود علاقة خطية بين التغیر الملازم س- والتغیر 
التابع ص » ويتأق هذا کا نعلم إما بتقدير معامل الانحدار الوحد 6 من داخل 
أقسام العينة ثم اختبار دلالة هذا التقدير باعتبار ت ؛ أو بتقدير التباین المفسر 

200 
۔ ھا السو بدرجتی حرية ١‏ ۰ هب - 4 - ١‏ (ه) 
التباین غير الفسر 

على أن تحسب القادیر اللازمة لهذا الاختبار من داخل الاقسام أى من السطر 
الخاص بالبواق باحدول (۱۱ - ۳) . 


فى الثال » وباستخدام الصيغة (۱۷) بالبند ٩(‏ - ۷) نجد ما یل : 


الاختلاف الف لاوت دا سا 
ff‏ (س) 1 


۲ 
ے را ۳۱۵ . ٠‏ بدرجة عریة واحدة 
0۰۲ 


.. الاختلاف غير الفسر = الاختلاف فی ص - الاختلاف الفسر 
<" 
دان - 1 2 ۱۵,۱ - ۱۳,۱۵ 


۱ 
۲ 
٢,١٠٢ -‏ بدرجات حرية ۲۳ 
9 دا 
إذن 7 ۵ + ۱ ۶غ ک اور یف 
5 ۵ + ۲۳ ٩۷و‏ 


وهذه القيمة تزید كثيرا عن القيمة الحرجة ف ,ى ب فهی ذات دلالة 
عالية ونحكم بوجود علاقة خطية سالبة بين التغیر الملازم سح والمتغير التابع ص » 
وهذا يعنى أن مقدار احصول السابق یوثر فيما تدفعه القرى من تكاليف لإنتاج 
احصول الجديد . 

ملاحظات : 

(۱) استخدمنا نفس الصيغ التى تستخدم فى خالة وجود عينة من أزواج القم 
(س » ص) موضوعة فى قسم واحد ركت = )١‏ لان هذه الصيغ تظل صا حة عند 
وجود أكثر من قسم (ك > )١‏ ء بشرط تعديل درجات الحرية وفقا لذلك أى 
وضع له - لے - ١‏ بدلا من به - ١‏ للاختلاف غير المفسر . 


(۲) من الجدول (۱۱ - ۳) نستطيع إيجاد ثلاثة تقديرات لتباين المتغير ص- بعد 
التصحیح للانحدار » غير أن التقدير الذى نحصل عليه من داخل الأقسام وهو تباین 
البواق حول خط الانحدار يكون هو التقدير غير المتحيز الذى يعكس الخطا 
العشوائی فى هذا التحليل ء ونختبر دلالة أى تقدير آخر بالمقارنة به . ولذلك فان 
حساب قيمة ف من الصيغة (ه) ينبغى أن يكون من داخل الأقسام کا سبق القول . 
الخطوة الثانية ۳ تعدیل التوسطات واختبار دلالة الفروق بینہا : 

کا سبق القول » لا تتخذ هذه الخطوة إلا إذا ظهر من الخطوة السابقة وجود 
أثر فعلى للمتغير الملازم سح على التغیر صہ . وترمى هذه الخطوة إلى تعديل القم 
الصادية المشاهدة بحيث تكون القم المعدلة مستقلة عن أثر المتغير س . ولا كان 
هذا التعديل من شأنه تعديل تباین القم الصادية فإن تملیل التباين لاختبار دلالة 
الفروق بين المتوسطات المعدلة يكون باستخدام اختبار ف بالصيغة المعتادة مع وضع 
التباينات المعدلة بدلا من التباينات الأصلية » أى باستخدام الصيغة 

التباين المعدل بين الأقسا 
۳ _ التباین المعدل بين م 


ج ص )1( 
التباين العدل داخل الاقسام 


بدرجتی حرية ۵ - ١ء‏ له - لك - ۱ 


فى الثال (۱۱ - ۱) وجدنا أن المتغير الملازم حح يؤثر فى المتغير التابع ص وعلى 
ذلك فإن دقة البحث تقتضى أن نخلص التغیر صح من أثر المتغير سح قبل إجراء 
تحليل التباين » أى تقتضى استخدام اختبار ف بالصيغة (1) . ولقد سبق لنا حساب 
التباين المعدل داخل الأقسام وهو التباين غير المفسر ۲,۰۱۵ + ۲۳ = ۰,۰۸۷ 
وهو کا سبق القول تقدير غير متحيز لتباين المتغير صہ بعد تعديله . 

ومن الصيغة (۱4) بالبند ره - ۷) نذكر أن هذا التباين هو مربع الخطاً 
المعيارى کے للتقدير من معادلة الانحدار » ای أن : 


ع _ = التباين غير الفسر ( مأخوذا من داخل الأقسام ) 0 
= ۰,۰۸۷ فى هذا المثال.وبدرجات حرلة 7۷۳ ' 


أما التباين العدل بين الأقسام فنوجده بطريقة غير مباشرة بطرح الاختلاف العدل 
داخل الأقسام من الاختلاف الكلى المعدل ثم القسمة على درجات الحرية . أى أن : 
الاختلاف المعدل بين الأقسسام > الا حتلاف الكلى المعدل - الاخقلاف المعدل 
داحل الاقسام )^( 
۲ 
= رت = کے - رب - ) (A)‏ 
۱ , 
وف هذا المثال نجد أن 
الاختلاف العدل بين الاقسام - ۲۸,۹۳ - كيشت )2 - ۲,۱۵ 


۲۵۱,۰۵ 


۲,۰۱۵ - - 09,۰۹۵ - ۲۸,۹۳( = 


۷۰,۰۰۰ بدرجات حرية ٥‏ 


f00 


ے ۷۸۲۰ + ° ے ۱,۵۲۶ 


ANT ۲۳ + ۵ 


یور 
= ۱۷,۸۵ 


وهذه القيمة ذات دلالة عالية لان فد ویب لا تزيد عن ۳,۹ مما يشير إلى 
أن متوسط تکالیف الانتاج - بعد استبعاد أثر مقادیر احاصیل السابقة - ليست 
متساوية فى القرى الست . ويمكننا إذا أردنا أن نضع هذه النتائج فى الجدول 


. ع الات‎ - 1١9 


)٤ - ۱۱( الجدول‎ 


الاحدار الاختلاف العدل 
>" س >" 


بين الأقسام 


(القرى) 


داخل الأقسام 


إذا أهملنا المتغير الملازم سح وقمنا بتحليل التباين لقم ص المشاهدة دون تعديل 
نجد من بيانات الجدول (۱۱ - ۳) أن 


كمع 


التباين بين الاقسام ے ۱۳,۷۷ + ه ے ۲,۷۵ 


ف = 
التباين داخل الاقسام  ٢٤ + ٣٥٠٦١‏ ۷ 
ج ۳۹ بدر جتی حرية 823 
وبالرغم من أن هذه القيمة ذات دلالة عالية أيضا لان a‏ = ۳,۹۰ 


إلا أمبا تقل كثيرا عن القيمة ۱۷,۸۵ . هذا مع تذكر أن تحليل التباين يجزىء 
الاختلاف الكلى فى ص إلى المركبتين بين وداخل الأقسام » أما تحلیل التغاير فهو 
يجزىء البواق من التحليل الشامل للانحدار . 
(۱۱ - © القارنة بين التوسطات العدلة : 

بعد تحليل التباين للقم الصادية المعدلة يبقى أن نتدارس كيفية إجراء المقارنات 
بين متوسطات هذه القم فى الأقسام اختلفة » وهذا يتطلب أن نحسب هذه 
التوسطات ثم نتير دلالة الفروق ین 
(ا) حساب المتوسطات العدلة : 

من الصيغة (۲) بالبند (۲-۱۱) نجد أن التوسط العدل ص ف أى قسم 
یساوی التوسط الشاهد الناظر ص مطروحا منه أثر الاحدار الخطی . ای أن 


كسمي رر كم 0 


حيث ب معامل انحدار ص على سب وینحسب من داخل الأقسام بالصيغة المعتادة 
للانحدار الخطی البسیط کالاتی - انظر الصيغة (۸) بالبند ره - ۳) . 


© صہ اس ع چ 
سرع و 60 


۶٣س‏ ۱ 
نفی المثال : ب < مت سک 


۱3-7 


من جدول البیانات (۱۱ - ۲) والصيغة (۹) ند أن التوسطات العدلة هی : 


ص = ۱,۸ + ۰,۲۸۲ (۱,۲ - ه,) = ۱,۹۹۷ 
ص = ٦رہ‏ + ۰,۲۸۲ (ثر؟ - مر = ۰۷۹۲۲ 
ص ۱,۲ ۲۸۳رہ ح۹ر١-‏ مرن ۰۱۷۸و 


وبالثل نجد أن ص = ۰,۳۹۷ ص = ۱,۰۹۵ ص = ۰۱۹۱۰۲ 


يلاحظ أن المجموع الكلى للقم الصادية العدلة يساوى المجموع الكلى للقم 
الصادية المشاهدة وكلاهما يساوى ۲۹ . کا يلاحظ أن بعض المتوسطات صغرت 
والبعض الآخر كبر » وأن الفرق بين أى متوسطين معدلين يقل عن الفرق بين 
المتوسطين المشاهدين الناظرین ء ما يشير إلى أن المتغير الملازم كان له تأثير فعلى 
على هذه المتوسطات . 
(ب) اختبار دلالة الفروق بين آزواج امتوسطات المعدلة : 

یلزمنا هنا إيجاد تقدیر للخطاً العیاری ع للفرق بين متوسطین معدلین » 
بحيث ندخل فى اعتارنا الخطا العیاری ٤ے_‏ للتقدیر من معادلة الانحدار . 
والصيغة التى نشتق منها اخطا العیاری الطلوب هی : 

55 + ره -۱ 
€ مر (۱ + سس ) بدرجات حرية له - ك - )١١( ١‏ 
حيث | = مجموع الربعات لقم س حسوبا من بين آقسام المعالحة 
> | = مجموع الربعات لقم س محسوبا من داخل أقسام المعالجة 
ففى المثال » وباستخدام الجدول (۱۱- ۳) نجد أن 


6 ۰,۰۸۷ (۱ + شم نوكب بدرجات حرية ۲۳ 
3 ۲ ,۱۶۵ 


40۸ 


ونکون الان مستعدین لاجراء القارنات بين'أزواج التوسطات الصادية العدلة 
باستخدام الأسلوب البین بالبند (م - ه) أو أى أسلوب مکافیء . 

فمثلا للمقارنة بين التوسطین العدلین ص = ۰۱,۹۹۷ ص = ۰,۷۹۲۲ 
ومع ملاحظة أن مجموعى القم الصادية فى القسمین )١(‏ ء (۲) هما ( بالضرب 
فى خمسة ) ۰۹,۹۸۷ ۳,۹۲۱ يمكن أن نستخدم الأسلوب الآتى : 


لا م رت ۰۱۳۸۵۵ 


۴ (۱ ضد 6۲ < = ۳,۲۹۳ 
زع ۱۰ 
اس HK‏ 
ے TITY‏ = ۳۲۷,۵۱۲ بدر يي حرية# 1۲۳۱ 
۱ ٥۵ء‏ ۱ 


وهذه القيمة ذات دلالة عالية ما جعلنا نرفض الفرض الصفری عن تساوی 
متوسطی التکالیف فى القریتین ٠ )۲( » )١(‏ 
کا يمكننا هنا استخدام اختبار ت بالصيغة 


er سس‎ 


م س بدرجات حرية ۲۳ 


فنجد آن ت ‏ = ٩,۱۲۷‏ وهی أيضا ذات دلالة عالية » مع ملاحظة أن مربع 
هذه القيمة وهو ۳۷,۵6 يساوى قيمة ف = ۳۷,۵۱۲ والفرق يرجع إلى 
اُعطاء التقريب . 

غرین (۱۱ - ۱) 


فى جزء من تجربة عن تأثیر نوعين من الأدوية فى علاج مرض الجذام كان الهدف 
مقارنة ثلاثة أنواع من المعالجة : د ء د, دواءان من صنف المضادات الحيوية › 


۶9۹ 


د دواء داخلی يتخذ كمراقبة . اختیر عشرة مرضی للتجریب وحددت على کل 
مہم ٦‏ مواقم من الجسم یترام فیها میکروب الجذام وقیست غزارة الجذام 
باعتبارات معملية فى هذه الواقع قبل بداية التجر بة (س) ثم بعد عدة شهور من 
العلاج (ص) ودونت النتائج فى الجدول الاق . 

اخدول (۱۱- ۵) 


ہہ چہ مہ سے جوم 


۱۶ ۱ 


.هو 
قے قہ €> ے ہے ہر صہ سے إن 


ص 


آجر تحليل التغاير لاختبار دلالة الفروق بين متوسطات غزارة الجذام ف المستويات 
الثلاثة للمعالجة » بعد استبعاد أثر الاختلاف فى غزارة الرض قبل بدء المعالجة . 


55٠ 


(5ذ11- کػ تحليل التغایر ف التجارب ذوات العاملين و متغير ملازم واحد : 


الفوذج الإحصاى هنا هو امتداد طبيعى للنموذج الاحصایی (۳) للتجارب 
ذوات العامل الواحد » وهو يأخذ الصيغة الاتية : 


مر ا ار ی ۳ یہہ 00 


ويسير التحليل بنفس الاسلوب مع بعض الاضافات والتعديلات التی یقتضیا 
وجود عامل تجريبى ثان . 


مثال 6۲-۱۱ : 

فی تجربة لقارنة مقادیر احاصیل الناتجة من ٦‏ آنواع من الذرة أخذت عينة 
عشوائية من ۲6 حوضا زراعیا وزرعت علیها آنواع الذرة عشوائیا - آربعة آحواض 
لكل نوع - وقد ننجت البیانات الدونة بالجدول (۱۱ - ) الائی حیث ص 
تعبر عن مقدار احصول الناتج من ا حوض » ب تعبر عن درجة خصوبة الحوض 
مقدرة بعدد اللباتات التی كانت قائمة به . إن مقدار احصول یکون واقعا تحت 
تأثير عاملین تجريبيين ها #الأحواض (4 مستویات ) وأنواع الذرة 
٦(‏ مستویات ) » غير أن لفطلوب هنا اختبار ما إذا كان معدل ا حصول يختلف 
باختلاف نوع الذرة ( بعد استبعاد أثر الخصوبة ) . 


الحسابات القهيدية : 


تقوم بتحلیل كل من ۴ ۴ (^) ۰ ۲ ۲ (ص) ۰ ۴ صہ (ح , ص) إلى ثلاث 
مرکبات : بین الاعمدة وبين الصفوف والخطأ . أى أن هناك خطوة إضافية واحدة 
فى كل تحليل . 


١ 


اخدول (۱۱- ک 


۱٩۱ ۷ 
۱۸۲,۲٢ ۵ ۱۸ ۸ ۲۳ ۸ 
۱۹, ه‎ ۵ ۲۳۰۸ ۱۸۵ ۷ 
۲۳۲,۷۵ ۸ N A 
۲۰۱ ۵ ۲۳ ۱۹۸ ۲ 
۲۱۵ ۰. ۵ it 1۷ ۲۷ 


۱۹۹,۷۵ ٢٦,٢۴۱ 1۷۹۰ ۱۳۲ | ۱۳۲۵ ۱۰6 ۱۳۲۳ ۱ ۱۸۱ ۵۱ 


مھ مج سا = غ ۸۲٦۱ء‏ ثم مھ ص' = ۹۷۸۲۰۸۰ مج مج س ص = ۷۲۷ ۱٦۷‏ 


تايل © © رپ : 
7 
۱ < ۲ ۲ ولكلى) = م م س' - ے 
نه 
۲ 
جیا وہ E ed la MU ESAT‏ 
۲4 
٤‏ ۲ 
| = ۲ (بين الاعمدق '١51(  <‏ + ۱۰۱ + ۲۱۵ + وه - لل 
۲ 
= ۲۱,۹۱۷ بدرجات حرية لے - ۱ = ۳ 


5 


YY ۲ ۲ ۲ نے‎ / 
ہہ‎ Fore FAY + ۹٦( + (بين الصفوف)‎ ۲۳ = | 


۶2۰,۸۳ بدرجات حرية ۵ھ س ۱ = اه 
۰ = 6 (اخطا) < ۱۸۱,۳۳ - )1,33۷ + 640,۸۳4 


= ۱۱۳,۸۳۳ بدرجات حرية (كه - )١‏ (ھ - 6۵ = ۱۰ 


a 


وبنفس الطريقة نحلل كلا من ٣‏ ۲ (ص) و ۴ صہ (س ء ص) ونضع النتائج فى 
الجدول الاتی حيث له ترمز إلى عدد الأعمدة » ه ترمز إلى كيد الصفوف . 


الجدول (۱۱ - ۷) 


تحلیل مجموعى الربعات ومجموع حواصل الضرب 
۳ ۲ (ص) ۳ مه رب ص) 


ین الأعمدة (الأحراض) | لك - ۱ - ۳ 


بين الصفوف (الأنواع) ۸ ١‏ ده نر جم = ,0ه 


خطا التجريب (-2۵()۱ - )ده ١‏ بے > ۷۵۲,۳۳ > = ٩۱۷,۲۵‏ 


۸+۰۲۲ ۲,۳ 104,1٦1 


۱۸۱,۳۳ =f 


وستتبین أهمية السطر الإضاف ( آنواغ + خطأ ) عند تكوين النسبة ف لاختبار 
المتوسطات المعدلة . 


۳ 


الخطوة الأولى : اختبار تأثير التغیر اللازم س- على التغیر صہ : 
أى اختبار وجود علاقة خطية بين التفیرین سد » صح ویتانی هذا عن طریق 


الصيغة (ه) لاختبار ف مع ملاحظة درجات الحرية . 


التباين الفسر 


ف = سس بدرجتی حریه ١ء‏ ىہ - اك - ها (۲۲) 
التباين غير المفسر 


على أن يحسب البسط والقام من السطر ا حاص بخطأ التجريب . فی الثال نجد 


ایت 
كي ۲ 
الاختلاف الفسر = لن ے ادا گ ۷۳۹۱,۲۰۳۸ 
0 ۳۸۳۲۳ 
بدرجه حریه واحدة 
۲ 
۲ ۲ ح 
.'. الاختلاف غير الملفسر = اب - چاو ا ون - ۷۲۹۱۲۳۸ 
۲ 
ف عدو وم بدرجات حرية ۱ 
7 و ۷۳۹۱,۲٦۳۸‏ + 1 ے ۷۴۹۱۲٦۳۸‏ 
٩۷, ۰ ١: + ٣ 7‏ 
مب 
= ۲,۰۲۷ ۷ بدرجتی حرية ۱ ۰ ۱ 


وهذه القيمة ذات دلالة عالية ما يدل على وجود تأثیر كبير حصوبة الأرض على 
معدل ا حصول . ولذلك ینبغی استبعاد هذا الأثر قبل مقارنة متوسطات ا حاصیل 
80 آنواع الذرة . 


٤ 


الخطوة الثانية : اختبار دلالة الفروق بين التوسطات العدلة : 


نستخدم الصيغة )٦(‏ لاختبار ف مع ملاحظة درجات الحرية . 


ف = 0 2 بدرجتی حرية ۱-۵ سك عم (۱۵) 
التباين العدل للخطا 

ولقد سبق أن حسبنا فى الخطوة الأولى التباين العدل للخطاً فهو التباين غطافسر 

٩۷,۲۱۹ = ۱ + ۲ 

آما التباین العدل بین الأنواع فیحسب کالاتی : 

لتباین العدل بين الأنواع = [ الاختلاف العدل ‏ أنواع + خخطأ ) - الاختلاف 
العدل للخطاً ] مقسوما علل درجات الحرية )١6(‏ 

من السطر الاضافى بالجدول (۱۱ - ۷) ند ما یل 


لا لدؤ 7 ا _ 1,۵ ۲۱۷ 
الاختلاف العدل (انواع + خطا) = ۱۸۲٢٢٣٣‏ - سل 
٦‏ 

۵۸۷,۹۸٩ >‏ بدرجات حرية ۱۹ 


ولكن الاختلاف المعدل للخطأ ‏ = ۱۳٣٣,۰٦٦٦‏ بدرجات حرية ١4‏ 
.٠.‏ الاختلاف_المعدل بین الأنواع = ۵۸۷,۹۸۹ - ۱۳۱,۰۲۲ 


۳٣۲٢,۹۲۲۸ =‏ بدرجات حرية ه 


. الفون_العدل بین الأنواع ۸ + o‏ = 1۵,۳۸۵ 
من الصيغة (۱4) ينتج أن : 


1۵,۳۸۵ _ 


بر 
IPA‏ بدرجتی حرية ۵ ١‏ ۱ 
4,1۹ 


ف 


4٥ 


وهذه القيمة ذات دلالة عالية لاغها أكبر ete‏ التى لا تزید عن 
٦‏ مما يشير إلى أن متوسطات ا حاصیل ( بعد استبعاد أثر الخصوبة ) ليست 
جميعها متساوية عند الأنواع ا ختلفة من الذرة . 
ملاحظة : 

يمكن بنفس الطريقة اختبار ما إذا كان معدل ا حصول يختلف باختلاف 
الأحواض ( الأعمدة ) . 
(۱۱ - ۷) المقارنة بين أزواج المتوسطات العدلة : 

نستخدم نفس الأسلوب القدم بالبند ١19‏ -0م - ب) » فتحسب المتوسطات 
المعدلة من الصیغة (۹) وهی : 


ص - صى - يم ۳ 


۱ ۳ صم لانن > 
ی ماما اعدا نے ©< ی TROL‏ ۱۳۳ 
۴ (س) سا رد وی 


ومن هذه القيمة نتوصل إلى التوسطات العدلة الآتية : 


۳ 


ص = 19١,8‏ ض = ۱۹۱,۰ ۰ص = ۱۹۳۱ 
ص = ۲۱۹,۳ صر = ۱۸۹,۰ ؛١ص‏ > ۲۲۳٦‏ 
أما الخطأ العیاری ع. للفرق بين متوسطين معدلين فيحسب من الصيغة 


1 رق 2 


حیث 1 = مجموع المربعات لقم س حسوبا من بین الأنواع 


1٦ 


5 


, = مجموع الربعات لقعم س محسوبا من خطاً التجريب . 
o 1۵0,۸۳ ۱( ٩۷,۲۱۹ = 2‏ 
۱۱,۳ 


= ۱۰۵,۰۸ بدرجات حرية ۱ 


وبپذه القيمة نکون قادرین على مقارنة ما نرید من أزواج التوسطات الصادية العدلة 
کالمعتاد . 

تد تحلیل التغایر إلى الواقف الأكثر تعقیدا . و کمثال لذلك التجارب ذوات 
العامل الو احد التی تشتمل على متغیرین ملازمین ہہ ؛ںب ف یرتبطان خطيا 
بالتغیر الرئیسی صح » حيث يأخذ اموذج الاحضانی الشکل الق : 


و جو اع كدو ی ی كا 


ويحتاج الأمر هنا إلى تحليل الانحدار المتعدد قبل القيام بتحليل التباين . 


)۲ -11١( تمرين‎ 

بالجدول الآق مقادير احاصیل (ص) لنبات فول الصويا فى الفدان ونسبة 
الاصابة (س) لساق النبات برض معین . استخدمت أربعة خطوط | » ب » ج » 
و للمقارنة وزرع بکل منها ٤‏ نباتات . الطلوب (۱) توضیح أن هناك علاقة خطية 
سالبة بين الاصابة بالرض ومقدار احصول (۲) توضیح أن معدل احاصیل يختلف 
من خط إلى آخر بعد استبعاد أثر الاصابة (۳) ایجاد التوسطات المعدلة للمحاصیل 
والقارنة بين كل زوج منها (4) توضح أنه إذا رم یستبعد آثر الاصابة فان معدل 

حاصیل لا يختلف من خط إلى اخر . 


)۸  ۱۱( الجدول‎ 


۹۹,۲ ۵,۵ ۱۰۹, ۶ 


1 
٩ 
۴ 
۳ 


۳۵۲,۰۵۷ = ل لي ص' = ۱۰۱۳۱۱۹۲۲ ب غ حا ص‎ ۶+۶٦ 


۰:۸ 


الفصل الثانی عشر 
الاحدار والارتباط الخطى التعدد 


MULTIPLE LINEAR REGRESSION AND 
CORRELATION 


سنعتمد فى هذا الفصل على الحاسب الالکترونی فى إجراء الحسابات اللازمة 
لحل مشكلات الانحدار والارتباط تخففا من الاعباء الحسابية الضخمة التى يتطلبها 
التحليل . إلا أن هذا لا يعفينا بل يوجب علينا الإخاطة بالأسس والافتراضات والمفاهم 
التى يبنى علا التحليل تحسبا من أخطاء ومزالق التطبيق . 


أولا : الانحدار الخطى المتعدد 
١ - ۱۲(‏ الانحدار الخطى المتعدد كامتداد للانحدار الخطى البسيط : 
فی تناولنا للانحدار ا خطی البسيط فى الفصل التاسع من هذا الكتاب افترضنا 


أن لدينا متغيرا عشوائيا حہ نرغب ف التنبؤٌ بقيمه عن طريق قم متغير غير عشوانى 
سح على أساس أن العلاقة بین هذين المتغيرين ھی علاقة خطية : 


ص = يل + 6 س حيث ,0 ۰ 8 بارامتران مجهولان » 
وعلی أساس أنه عند أى قيمة ابتة س یکون للمتغير صد توزيع معتدل متوسطه 
بن + 8 س يتوقف على قيمة ‏ » وتباينه عدد ثابت ۲0 لا يتوقف على س . 


4 


إلا أنه فى كثير من التطبیقات يرى الباحث أن استخدام متغیر واحد س- لا 
يصلح للتنبؤ بقم التغیر صہ بدقة كافية » ويأمل أن بحصل على تنبوات أكثر دقة 
إذا استخدم عدة متغيرات د ل وم اح يشعر ره فی میدان 
عمله أن لما دورا فى عملية التنبوٌ . وإذا تبنینا افتراضات ماثلة لتلك التى تبنيناها فى 
الانحدار الخطى البسيط من أن هذه المتغيرات غير عشوائية وترتبط بالمتغير العشوانی 
صہ بعلاقة خحطية : 


ص ح ين + 8 سس + 8 س + ... + مر سر (١)‏ 


حيث ۰0 ۵ م۵ او 8 بارامترات تجهوالة » ومن أنه عند أى 
ج وعة ثابتة سم » سم » ...۰ ویکون للمتفیر ص توزیع معتدل ذو تباین 
ثابت ۰۲0 فان الاحدار یسمی فى هذه ا حال بالاحدار الخطى التعدد أو 
اختصارا بالانحدار الخطى کا تسمى البارامترات 8“ م۵ کت 8 
ععاملات الانحدار الجزئية regression coefficients‏ اpartia‏ » وتكون دراسة هذا 
الانحدار جرد تعمم للمفاهم والأساليب والصيغ والاختبارات المستخدمة فى 
الانحدار الخطى البسیط ولا تختلف عنها إلا فى درجة المشقة فى تناول البیانات » 
کیا تختلف بطبيعة الحال فى درجات الحرية التی تعتمد على عدد الثوابت فى معادلة 
الانحدار التى تقدر من العينة . وإذا كان القارىء قد اطمأن لعرفته بأسس وأساليب 
الانحدار إلى البسيط فسوف لا يجد صعوبة تذكر فى تناول الانحدار اخطی 
المتعدد کا يتبين من الفقرات الآتية . 


() ایجاد معادلة الانحدار : 


فى الانحدار الخطى البسيط نقوم بتجربة نحصل منہا على عينة من نه من 
الشاهدات (ت » صر) تا حذ الشکا الاتی : 


۶:۷۰ 


وتستخدم هذه البیانات فى تقدير البارامترین ا جھولین 0# ۰ 6 بقيمتين | » ب توطئة 
لكتابة معادلة الانحدار : 


ص = ا + ں س 
التى عثل و أ مرت يلام تلك المشاهدات من وجهة نظر مبداً المربعات 
الصغرى . الذى يستلزم کا نعلم تحديد القيمتين أءب اللتين تجعلان الدالة : 


۸ ۲ ۲ 
۶ رض - ضير" = + (صر يه - 6 سح 
نہایة صغرى . وتحقيق هذا الغرض یستلزم بدوره إجراء عملية التفاضل الجزلى 
بالنسبة إلى كل من 0# » 8م ومساواة كل من الناتجين بالصفر للحصول على معادلتين 
خطيتين فى هذين امحهولين تسميان بالمعادلتين المعتادتين وها : 

مھ ص س ره ين + 6 مم س 


۲ 


± س ص ح ينل مم س + / مم س 


وحل هاتين المعادلتين معا یعطینا القيمتين أ » ب المطلوبتين . 

وهذه ا خطوات هى بذاتہا اخطوات التى تتخذ عند تناول الانحدار الخطى 
التعدد . إذ نقوم بتجربة نحصل مہا على عينة من ىہ من الشاهدات (7 , » 
ار عمو اطع حي رس ۱ الاير یہ اتاد الشكل 
الین باغدول (۱۲- ۸ الآلى:: 


4۷1 


الجدول (۱۲-) 


بیانات الانحدار الخطى التعدد 


ولتقدیر البارامترات المجهولة يه ۰ , » ۰,8 ... » 8 من هذه البیانات 


نستخدم مبداً ا مربعات الصغری لابجاد القم أ ت ¢ ای م ستل تو طكة 
لكتابة معادلة الاحدار : 

۸ 

ش = +١‏ و ت سر + ... + تر سر 0( 


وتحقيق هذا المبدأ يستلزم أن توخذ القم اب هی بر بحیث تکون الدالة 
E‏ 7ك 
و ف ہے من سد کر کی پ کی2 


0 ر( 


نهاية صغرى » وهذا يستلزم بدوره إجراء عملية التفاضل الجزثى بالنسبة إلى كل 
من 0 ۰ 6 3 6 0 7 ومساواة النواتج بالصفر للحصول على ك ١+‏ 
من العادلات الخطية فى هذه اجاهیل تسمى بالمعادلات المعتادة . وحل هذه 
المعادلاات معا يعطينا التقديرات المطلوبة 1 ل کے ل » ا وعددها 


ولنا أن نتصور هنا مدی الشقة التی نلقاها فى حساب المجاميع ومجاميع الربعات 
ومجاميع حواصل الضرب المطلوبة لوضعها فى هذه المعادلات ثم حل العادلات 
ذاتہا » خاصة إذا كان عدد المتغيرات السينية أكبر من اثنين . وحتى فی حالة وجود 
متغيرين سد » سد حيث نستبدف الوصول إلى معادلة الانحدار 
ش = ۱+ بت عد ی 


یکون علینا حل العادلات العتادة الاتية : 


۶ھ ص = ںہ 0 + 86 مس + 0 + سر 


۲ 


ح س ص يل ع م + ےس حم وم (٢۲‏ 


5 ۲ 
سم ص = لے سے + 6 عض س + 6 ع سا 


وهذا الحل يحتاج أولا إلى حساب غانية مجاميع هی ل ص اسر ع سس 
کے وھ کے وھ خی وھ سآ ع سس ص ء ع سم ص مما يحتاج إلى 
كثير من ا جھد والوقت . ولذلك نلجأ إلى ا حاسب الالکترونی لیقوم عنا بكل 
هذه العمليات ويعطينا التقديرات المطلوبة بکل سرعة ودقة . 
(ب) إيجاد الخطأ المعيارى لتقدير ص من خط الانحدار : 

فى الانحدار الخطى البسيط استخدمنا مقياسا رأينا أهميته البالغة فى عمليات 
الاستنتاج الاحصانی هو الخطأ المعيارى للتقدير الذی رمزنا له بالرمز گے _ 
وعرفناه فى البند (۹ - ع) بانه الاحراف العیاری للقم المعيارية الشاهدة صر 
حول القم صر المقدرة من معادلة الانحدار أى عرفناه کالاتی : 


ع.ر = ل م رص - شي" بدرجات حرية ىہ - ۲ 


{VE 


وحين حللنا الاختلاف الكلى فى القم الصادية وهو ‏ (ص, - صنَ)' إلى مرکبتین 
تعبر الأولى وهی (ضُ_ - ص)" عن الاختلاف الناشیء عن الانحدار ( الاختلاف 
الفسر ) وتعبر الثانية وهی (صر - طلر)" عن الاختلاف التبقی الناشیء عن 
الاحراف عن خط الانحدار ( الاختلاف غير الفسر ) أمكننا كتابة مربع الخطاً 
العیاری للتقدیر کالاتی : 


امك کے ص - ص“ ل < کی غیر الفسر 
له 


بنفس المنطق نستخدم نفس التعريف ف حالة الا حدار اخطی التعدد مع مراعاة 
درجات الحرية » فنرمز للخطاً العیاری لتقدير ص افر معط الانحدار بالرمز 


011-7 ۱ ۱ 

3 ہے = لس × الاختلاف غير الفسر (٤‏ 
له - رك + )١‏ 

حيث له حجم العينة » ك عدد المتغيرات السينية ومع ملاحظة أن ك + ١‏ هو 
عدد الثوابت فى معادلة الانحدار التى تقدر من العينة . 


: )١( ملاحظة‎ 


نفهم العنی الذى يتضمنه » أما حساب قيمته فنتركه للحاسب الالکترونی . إلا 
أنه حين يكون هناك متغيران تنبؤيان اثنان فقط ركت = ۲) فيمكن إثبات أن 


۲ ۱ ۲ 
اص سے = : #١‏ ص اع ص بت موس ص-ب مسر ص) (9) 
ا 


وهذه الصيغة هی امتداد للصيغة (۱۰) بالبند ٩(‏ - 4) التی تتناول الحالة التی 
یکون لدینا فيها متغیر تنبؤى واحد . 

هذا مع ملاحظة أن الصيغة العامة للخطأ العیاری تکتب بأسلوب ریاضی 
يتطلب معرفته دراسة مسبقة لموضوع المصفوفات » والواقع أن الدراسة النظامية 
للانحدار المتعدد تعتمد برمتها على هذا الأسلوب غير آننا فى التطبيق العملى لا نحتاج 
إليه . 


(ح) اختبار دلالة الاحدار ككل : 

فى الانحدار الخطى البسيط اهتممنا باختبار دلالة الانحدار أى باختبار وجود 
علاقة خطية بين المتغير التابع ص والمتغير المستقل سح وهذا يكافىء اختبار الفرض 
الصفرى ‏ = ۰ ضد الفرض 8 32 ٠‏ واستخدمنا هذا الغرض اختبار ت بالصيغة 
(١١)بالبند‏ ره - ٥‏ - أولا) مع وضع 8 - ۰ أواختبار ف بالصيغة (۲۱) بالبند 
(9 - ۷) أو بالصيغة المكافقة )٢٢(‏ ء بشرط توفر شروط الانحدار . 


كذلك یہمنا فى حالة الانحدار الخطى المتعدد اختبار وجود علاقة خطية بين 
المتغير التابع صہ والتغیرات ا مستقلة پر یرد ہ6 وهذا الاختبار 
یکاقء اختبار الفرض الصفری 0 - 6 = ... - 6 = ۰ وف هذه الحالة 
نستخدم أى من الصيغتين (۲۱) أو (۲4) المذكورتين مع مراعاة استخدام درجات 
الحرية الناسبة . وهاتان الصيغتان هما : 
التباين المفسر 
التباين غير المفسر 


۲ 


ہس + ل 


بدرجتی حرية لك » له - لك - ۱ )1( 


یہ 


بدرجتی حرية ك » له - ك - ۱ (۷) 
(-ے) + رہ - ك - لم 


رج 


حيث له حجم العينة » ك عدد التغیرات السينية » م" هو معامل التحدید الذی 
يعبر کالعتاد عن نسبة الاعتلاف فى التغیر صد التی یفسرها خط الانحدار وسنرمز 


له هنا بالرمز a‏ 
۲ الا ختلاف الفسر 
ود سد ساس تک 42 
وے جس الاختلاف الكلى 


(5) اختبار دلالة معاملات الاحدار الجرئية : 

فى الانحدار ا خطی البسيط يكون لدينا معامل انحدار واحد 8 ء ويمكن أن نختبر 
ما إذا كان هذا المعامل يأخذ قيمة ما نفترضها بواسطة الاحصاءة (۱۱) المقدمة 
بالبند ره - ه - أولا ) وهی 


8 - 6 ري 6-8 


08 - _ یرب (۹( 
اير رغم jE‏ 


التى يكون لها توزیع ت بدرجات حرية ده - ۲ بشرط تحقق افتراضات الانحدار . 
ويلاحظ أن مقام هذا الكسر وهو ع (س) = ع _/ ا0اس) هو تقدير 
للانحراف المعيارى للمتغير العشوالی 8 الذى تعتبر ب إحدى قيمه المشاهدة - 
وحيث ب تقدير معامل الانحدار 6 الذى نجده من العينة . والمتغير 8 هو متغير 
معتدل وسطه ال حسابی 6 وانحرافه المعيارى © (س) يقدر من العينة بالمقدار 
8 رپ) . 

آما فى الانحدار اخطی التعدد فلدینا ك من معاملات الانحدار الجزئية 0 : 


8ء ...۰ 6, ( بالاضافة إلى البارامتر 0) ویهمنا أن تختبر ما إذا كانت هذه 
المعاملات تأخذ قيما معينة . وبنفس منطق البند ٩(‏ - ه) نعتبر أن القيمة سی 


٤۷٦ 


(فه = ۰۱ ۲ ٠‏ ...۰ ك) التی نحصل علا من عينة لتقدیر البارامتر 3ی » هی 
(حدی القم الشاهدة من متغیر عشوائی 8, ذی توزیع معتدل متوسطه 0ی 
وانحرافه العیاری 0 (س,) نقدره بقيمة سنرمز فا بالرمز ع (س,) وبالتالى یکون 
للاحصاءة 


مب _ و کے و جک و ود یہ (١(‏ 


ع (پسی) 


توزیع ت بدرجات حرية له - (ك + ۱) بشرط تحقق افتراضات‌الاحدار . وهذه 
الإحصاءة تصلح لاختبار أن يأعذ أى معامل 8 ای قيمة نفترضها » وبصفة 
خاصة لاختبار الفرض ‏ = . لاهمية ذلك فى بحث مدى مساهمة المتغير المناظر 
سح فى التنبو من معادلة الانحدار . 


ملاحظة (۲) : 


ليس من الناسب هنا آیضا تقديم الصيغة العامة التی نوجد منها التقدیر ع (سی) 
للانحراف العیاری للمتغیر 8 وسنعتمد فى ذلك أيضا على الحاسب الالکتروی 
ویکفینا أن نحيط بالدور الذی یقوم به . إلا أنه حين یکون هناك متغیران تنبؤيان 
اثنان فقط (ك < ۲) فيمكن إثبات أن هذا التقدير يحسب من الصيغة الآتية : 


ع 
€ (سی) = لیقع وہ = ۰۱ ۲ (۲۱) 
FON‏ یڈ 
حيث گر = ل × الاختلاف غير المفسر 


ص۱۳۰ وو ره — ۳ 


هو مربع الخطأً العیاری للتقدیر ويمكن حسابه من الصيغة (ه) » وحيث م" 
هو معامل التحدید للمتغیرین س » س ويمكن حسابه من الصيغة : 
۱ ۲ 


۳۱ 


VV 


۲ 


۳ صم سا سن 
ل ا نے OD‏ 


ff. )( 21‏ رح 

كا أن © 6 (ت) ہو مجموع المربعات للمتغير س ٢٢‏ ۴ (س ) هو مجموع 
المربعات للمتغير سب . 
(۱۲ - ۲) استخدام الحاسب الالکترونی : 

یتضح من البند السابق أن حل الشکلات العملية فى تحليل الاحدار یتطلب 
القيام بعملیات حسابية طويلة سواء فى إيجاد ا جامیع أو حل العادلات أو فى 
استخراج تقديرات للأخطاء المعيارية أو فى استخراج قم ت أو قم ف اللازمة 
للاستنتاج الاحصائی » مما يستغرق جهدا شاقا ووقتا طويلا ء إضافة إلى صعوبة 
تلافی أخطاء هذه الحسابات إذا أجريت یدویا . ولذلك فإن معظم المشكلات 
التطبيقية تستعين بالحاسبات الالكترونية التى تنوب عنا فى استخراج ما نريد بكل 
سرعة ودقة وتترك لنا فقط مهمة تفسير النتائج واتخاذ القرارات بناء على ما قدمته 

واستخدام هذه الحاسبات لا يستلزم أن يكون الباحث قادرا على تشغيلها بنفسه 
بل يكفيه أن يتصل بأحد مراكز ا حاسبات وتقديم مصفوفة البيانات التى حصل 
عليها من التجربة مع تحديد مجموعة الأعداد التى تخص كلا من المتغير الصادى 
والمتغيرات السينية » وتحديد ما يريد إيجاده من معلومات . 

وهناك كثير من الحاسبات مختزن براح إحصائية تقوم بكافة أنواع ال لتحليل » 
ومن هذه البراج ما یل : 

5۲۸1۳۸ 1111111412, 008۸۲ AND SPSS 

ومثل هذه البرا من شأنها توفیر الجهد والوقت مع ضمان الدقة والأمان ولذلك 
یعتمد هذا الفصل ف حساباته وتلیلاته على الحاسبات الالكترونية التی أصبحت 


47۸ 


الیوم فى متناول الجميع . وسنوضح ذلك بالثال الق الذی يتناول حالة متغیرین 
تنبؤيين سح » سح . على أن الأسلوب الستخدم یتد إلى الحالات التی تتناول 
أكثر من متغيرين دون أى تعدیل . 

: )۱ - ٩۲( مثال‎ 


أرادت (حدی الشر کات التجارية الکبيرة أن تعد طريقة للتنبوٌ بعدد الوحدات 

التى تباع فى الشهر فى أى فرع من فروعها العشرة ء على افتراض أن الوحدات 

المباعة فى أى فرع تتاثر بعاملین هما )١(‏ عدد البائعین فی الفرع » (۲) مقدار 

ما یصرفه الفر ع شهریا على الاعلان . وتحقيقا لهذا الغرض جمعت بیانات من 
الفروع ودونت فى الجدول (۱۲- ۳) الاق . 
الجدول (۳۱۳) 


عدد الوحدات الباعة عدد العاملين تکالیف الاعلان 


ص 


حت 


المطلوب إيجاد معادلة الانحدار الخطى للمتغير ص على التغیرین ہہ و اختبار 
الحل : 

للتوضيح سنقوم بحل هذه المسألة مرتين : باستخدام الحاسب ثم بدونه . 
(أولا) الحل باستخدام الحاسب : 

أدخلت البيانات المدونة بالجدول (؟١‏ - ۳) فى حاسب الکتروفی فأخرج 
العلومات المدونة بالجدول ١١9‏ - ي الا مع ملاحظة أن عدد المتغيرات 
التنبؤية ك = ۲ وأن حجم العينة ىہ = ٠١‏ . 


الجدول (۱۲ - 4) 
مخرجات ا حاسب الالکترونی لبیانات الثال (۱۲ - )١‏ 


0 Regress.of 1 Number of Units ۵ 

0 on 1 Number of Salespeople 

08 12 Amount of Advertising Expenditure 
4 Variable Name Regress. Coeff 3.۲, of Coeff. 1 D.F. 
(5 Constant 6.05263 

(0 11 226 .8 11.88891 0 
0) X2 9 1125 5.42652 7 


(8) Coefficient of Determination (R ^ 2) - 90 
(9) Estimated Standard Error of Estimate = .722013 


Analyis of Variance for Regression 


(10) Source of Variation SS D.F. MS F 
(11) Regression 140.351 2 70.1754 13415 
(12) Residual 12 7 03 


م 


(ا) معادلة الانحدار : 
بالتأمل فى الجدول (۱۲- )٤‏ نری أن الحاسب قد قام بإيجاد التقدیرات 
المطلوبة للبارامترات 04 » , » /, وهی: 


| = ۳٥٦۳ی‏ ت = ۲۱۱۵۲ سي = ۰۸۷۷۱۹ 


وهذه القم الثلاث هى تلك الدو نة بالصفوف ۰۵ ۰51 ۷ من العمود الثانى 
باحدول . وإذن معادلة الاحدار هی - التقریب إلى ۳ خانات عشرية : 
۸ ۱ 
ص = ٩,۰۵۳‏ + ۲,۱۰۵ سر + ۷۷ سر 
فمثلا إذا كان عدد البائعین فى الفرع س = ٤‏ والتکالیف الشهرية سر = ۱۲ 
فإننا نتوقع أن يكون عدد الوحدات الباعة حوالى ۲۶ وحدة . 
(ب) اختبار دلالة الاحدار ا خطی : 

من الجدول (۱۲ - 4) ند أن الحاسب قله حسب لنا جدول التباين فى 
السطور الثلاثة الأخبرة » فقد أعطانا كلا من : ۱ 
الاختلاف الفسر ( الانحدار ) = ۱2۰,۳۵۱ بدرجات حرية له = ۲ 
الاختلاف غير المفسر ( الانحراف عن خط الانحدار ) = ۳,٦٦۹٦٦‏ بدرجات 
حرية ده - لك - ۱ = ۷ بل أعطانا أيضا نسبة التباين ف مستخدما الصيغة (5) 


وهى 
التباین المة ۷۰۷,۱۷٥٤‏ 
5 ا الضر - = ۱۳,۲۱ 
ئى 
التباين غير المفسر o.‏ 
الاستنتاج : 
لا كانت القيمة ٤,٦٦٦‏ ۱۳تزید كثيرا عن القيمة ا حرجة ف یٹ 


4۸1 


نرفض الفرض الصفری أن 8 = 3 = ٠‏ عند مستوی عالى من الدلالة بمعنى أن هناك 
علاقة خطية بين عدد الوحدات الباعة من ناحية وعدد البائعين وتكاليف الاعلان من 
ناحية آخیری . 

کا أن ا حاسب قد أعطانا قيمة معامل التحدید بين التغیر ص والتفیرین س ع 
55 = 0,9474505 وهذا يعنى أن المتغيرين التنبؤيين قد 
الخطية . 


سم وهو م 


(ح) اختبار دلالة کل من معام الاحدار : 

أعطانا الحاسب ف السطرین السادس والسابع من العمود الثالث التقدیرین 
الخاضين بافطاً المعيارى لمعاملى الانحدار الجزئيين وما € (ب) = ۰۱۷۷۰۸ 
ع (ب) = ٠,۱٦۱۲١‏ ء کا أغطانا فى العمودين الأخيرين من هذين السطرين 


الاستنتاج . 


نظرا لان کب 41 ترفض كلا من الفرضين الصفرين 8 = . , 
86 = # عند مستوی الدلالة ۰,۰۱ وهذا يعنى أن كلا من المتغیرین التنبؤییں 


پسھم إسهاما جوهريا ف انبر بعدد الو حدات المباعة 5 


نلخص ما و جدناه فى هذه التجربة 5 يل : بناء عل الييانات الشاهدة فى العينة 


علی آساس آن‌افت اضات الانحذار متحققة ء تاخذ معادلة الانحدار الشكل الات : 
شاع ۵۳ + ۲۱.۵ س + ۰۸۷ 


SAY 


و هذه العادلة تعبر تعبیرا مناسبا عن العلاقة ا لحقیقیة بين التغیر صہ ( عدد الوحدات 
الباعة ) والتغیرین سح » سح ( عدد البائعین وقيمة تکالیف الاعلان ) » وتفسر 
حوالى ٩۷,۵‏ من التغیر فى قم صد . کا أن كلا من هذین التغیرین یسهم إسهاما 
جادا فى التب بقم هذا التغیر . 
( ثانيا ) ا حل بغیر استخدام الحاسب : 

إذا ل يكن الحاسب الا ی متوفرا وكان الاحدار ذا متغيرين تنبؤيين فقط » يمكن 
إجراء العمليات الحسابية المطلوبة باستخدام حاسب الجيب دون تحمل مشقة 
كبيرة . وی هذا المثال يتخذ الحل النطوات الآتية : 

را ايجاد معادلة الانحدار : 

نت ات الجاميع الاتية 
مخ ص = ۲۵۰ £ ص' = ۳۹٤‏ کی س ری ے سل = ۱۸۰ 
یس > ٧١,‏ ) ع سل ١214‏ کو س ح۸۹ غ سا ص = 


٠٥ء‏ ے س ص ۳۰٤١‏ ثم نعوض بہذه القع فى العادلات العتادة (۳) 


e. = 86 ١٠١+ 86 ۰۲ يه‎ ۰ 


+ 6 ۱۸۰ +a ۰ 


0 
1 
e 
جم‎ 
> 
7 


4 
حم 
| 


۰ + 1۸۹ 0 + :۱۹ ۵, 
وهناك عدة طرق لحل مثل هذه العادلات نختار منها هنا طريقة دولیتل 120011416 
التى تحول مصفوفة المعاملات والثوابت فى المعادلات المعتادة إلى مصفوفة مثلثية 
تكون جميع عناصر القطر الرئيسى فیہا مساوية للواحد . وغذه الطريقة روتين 

خاص من التعلیمات تتبین من الجدول (۱۲ - و) الایق ۲ 


AY 


اجدول (۱۲ - ۵) 


طريقة دوليتل مل العادلات الخطية 
التعليمات 
معاملات وثابت المعادلة الأولى 


معاملات وثابت العادلة الثانية 


معاملات وثابت العادلة الثالثة 


يلاحظ فى هذه التعليمات أن هناك ثلاثة مقادير ثابتة هی - .4 , ۳ حا يد 
55 

> ى = ٩‏ وهذة تسمی محاور الارتكاز . أما بقية القم التى تشتمل على 

الرمز م فتتغير حسب قيمة ہ التى تعبر عن رقم العمود (ص = ۰۱ ۰۲ ۰۳ 

)٤‏ فمثلا », _ تعبر عن العنصر الذى بالصف ٣‏ والعمود م وبهذا يكون 


۱:۵۰ = ۲۸۵ = ۲ ۱۸ = ۲ ۰ ۶ f 
3 ۳۲ ۳۲ 


۱۲ 


٤ 


تبدأ طريقة دولتیل بتدوین معاملات وئوابت العادلات کا هو مبین بالصفوف 

لثلائة الأول الشار. إلا بالرموز ۰.۳ ۰,۳ ۴ . ثم تحسب عناصر الصفوف 
التالية الواحد بعد الآخر بامتخدام التعلیمات البينة آمامه . 
فالصف الرابع ۴ یتکون من نفس عناصر الصف ۴ . والصف التال ص 
یتکون بقسمة عناصر الصف السابق ۲ على معامل ب٥‏ وهو ۱۰ ۰ والصف التال 
۴ تتکون عناصره باستخدام التعلیمات البينة آمامه کالاتی : 
بوضع مس = ۱ ند أن العنصر الأول فى هذا الصف هو .4 - ٤)٠‏ را . 
وبوضع م = ۲ نجد أن العنصر الثانى فى هذا الصف هو ۱۸۰ - 6۰ 4 - ۲۰ 
وبوضع م = ٣‏ نجد أن العنصر الثالث فى هذا الصف هو 

X ۰ ¬ ۹‏ ۱۲ ده ۱ 
وبوضعم ٤٤‏ نجد أن العنصر الرابع ف هذا الصف هو 

O. =YOX ۶۰ - ۵ م‎ 


ویلاحظ آننا استخدمنا هنا محور الارتکاژ, ‏ = .4 . 


بنفس الطريقة نوجد بقية الصفوف الثلائة . وبذلك تتحول الصفوفة التی رمز 
لصفوفها بالرموز ۰,۴ ۰,۲ ٣م‏ وهی الصفوفة الأصلية إلى الصفوفة ا ثلئیة التى 
رمز لصفوفها بالرموز ص » ص, ۰ ص, وبالتا لی تتحول مجموعة العادلات 
العتادة إلى المجموعة المكاففة الاتية : 


0 +2 6 + ۱۲ 6 - ۲۵ (من الصف ص) 
؛ 6 + مار اق < ۲,۵ (من الصف ص,) 
6 = ۰۸۷۷۱۹ (من الصف ص.) 


من هذه العادلات ينتج أن القم ۰۱ ب » اب التى تحقق هذه العادلات معا 
و 


{Ao 


با = ۸۷۷۱۹ 
باس سح 0 > 0چ« بت = Yo‏ - ۵ویه X‏ ۰۸۷۷۱۹ 


۲,۱۰۲ ۲ = 
تی ={ تب‎ ۱۲ = ۲۵ = > 
۱ ۲ 
و۲‎ ۲ ۵ ۲ X € -.,۸۷۷۹ XY = Yo = 
٦,۷٦٢٥۸ = 


فتكون معادلة الانحدار مقربة إلى ثلاث خانات عشرية هى : 
ص = ۳ + ۲,۱۰۵ س + ۷۷ سر 


(ب) اختبار دلالة الاحدار : 
نحتاج هنا إلى تحلیل الاختلاف فى ص إلى مرکبتین کالاتی : 


(# ص)' 


تہ 


الاختلاف الكلى = ۲ ۲ (ص) = ثم ص' - 


۲ 
سے «rq‏ )9( = ع ع ۷بدرجات حرية له - ۱ = ٩‏ 
۱۰ 


من الصيغة (ه) نید أن : 

الاختلاف غير الفسر > ص" - اج ص ‏ ن, بم اص - ب بم س ص 
س ۲۵۰۲۱۵۲۱۸۱۳۹ ۰۰۱۱۵۰۱۲۲۱۱۵۲۱ ۳۰۰۰۱۸۷۷۱۹ 
= 5494م بدرجات حرية لہ - لع - ۱ = ۷ 


۸٦ 


ت لا لاف = و FRE‏ 
= ۱۰۳۵۰ پذر جات حرية لے = ۲ 


لاختبار دلالة الانحدار نستخدم الصيغة )٦(‏ کالاتی : 


التیان. 1۹ ے ہ = 
7 باين المفسر ک ۱,۳۵۰ + ۲ 
التباين غير المفسر دی وی 


۱۳,۲۰۹ = 


وهذه هی نفس القيمة التى أوجدها الحاسب ( مع فارق التقریب ) وهی کا ذكرنا 
ذات دلالة عالية وتدعونا لرفض الفرض الصفری 6 = 6 ۰ 


لاختلاف الفسر ب 
E E E‏ 
۱ ۰ ۲) 
ی الاختلاف الكل ۱۶ 
= ۰,۹۷۲ 


وهی نفس القيمة التى أوجدها الخاسب . 


(ح) اختبار دلالة کل من معامل الانخدار : 


تاج هنا ولا إلى تقدیر خطاً المعيارى لكل من العاملین بالصيغة (۱۱) وهی 


2 
غا ۱ سس وه = ١ں‏ ۲ 
۱۳۷ ند د 1ئ رن 


ثم استخدام اختبار ت لكل منہما بالصيغة (۱۰) وهی 


ہت کے تلی 8 ۱ ی ۲ 


3 (پسی) 


تس 
سے 
إل 


۷ 


بدرجات حرية عددها له - لے = ۱ < ۷ . 

لدينا : ع۲ - : × الاختلاف غير المفسر 

موق له - لے - ١‏ 
0 ۳۹۰۹۶ = ۲ ۱ ۱( ره 

CE‏ = ۲۰ل 

عنم وت 

"غ٠‎ 

٠ = NAS (EE 


5 


۱ )= ۱۵ - کل سی 


۱ 


مم ہے دج ہو ۃ ہے الو نوس وہ = ٩‏ 
تہ جا لكت = ۰۱۱۸۷۵ 
EX YY:‏ 
١‏ حص" = ۰۸۸۳۱۲۵ 
۳۱ 
وا ره تست 000 
۰۸۰۷ء ۲٢×‏ 
زغ ج 
٢٤٢×۸۸۷‏ 
ت ے65 لے 2 ۱3 7تت یئ 
22 
> ت ے ¥ ٤٤ہ‏ بدرجات حرية ۷ 
و 


وهاتان القیمتان أعطاهما ا حاسب وقد رأينا أن کلیہما ذو دلالة عالية وتدعوان 
إلى رفض کل من الفرضین 0 = ۰۰ 8 = ۰ عند مستوی الدلالة ۰,۰۱ 


(۱۲ - ۳) أسلوب آخر لاختبار دلالة معاملات الانحدار الجزئية : 


لنبداً بالحالة التی یکون لدینا فيها متغیران سینیان سح › سح, . |ذا آوجدنا 
الاختلاف المفسر الناشیء عن انحدار هذين المتغيرين على المتغير ص حين یست‌خدمان معا 
( بدرجتين من درجات الحرية ) ثم أوجدنا الاختلاف الناشیء عن انحدار المتغير اس 
على المتغير ص حين يستخدم وحده ( بدرجة واحدة من الحرية ) فان الفرق بين هذين 
الاختلافين هو مقدار الاختلاف المفسر الذى ساهم به المتغير س, عند ضمه إلى المتغير 
س . أي هو المساهمة الخاصة بالمتغير س بعد استبعاد مساهمة س ويمكن اختبار الفرض 
الصفرى ‏ = , ضد الفرض 8 عد , بواسطة/ختبار ف بالصيغة )٦(‏ كلاقى : 


التباين المفسر (للمتغير س بعد استبعاد و 
التباين غير المفسر 
٣ ۴7 53‏ (احدار سو ی - ۲ ۳ (لمحدار ت, ) ١/‏ 


۱۳( 
[۲ ۴(ص)- ۲۴ (انحدار س٠‏ )]/ ده - ٣۳‏ 


مع ملاحظة أن ۲ © (ص) - ۲ ۲ ( انحدار س » س, ) هو الاختلاف غير 
الفسر . وبالثل ‏ إذا آوجدنا الاختلاف الذی یفسره سب وحده وطرحناه من 
الاختلاف الذی یفسره التغیران معا نحصل على المساهمة الخاصة بالتغیر سس بعد 
استبعاد أثر س ويمكن اختبار هذه الساهمة بنفس الطريقة . 


۸۹4 


قفی الثال - انظر الحل بغیر الحاسب - وجدنا ما يلى : 
۴ (ص) = الاختلاف الكلى = ۱ 
۴ © (انحدار س ں س) = الاختلاف الفسر للمتغیرین معا = ٠٤١,۳٣٣٣‏ 
الاختلاف غير الفسر = ۳,۱۵ بدرجات حرية رہ - ۳ 


سنن الآن الا ختلاف الذی یفسره کل من کے یھ عندما يستخدم كل 


منیما عل حدة . 
۴ صہ جس ٠‏ 
۴ (اغدارك) 5 ) 7 ص)] 
© ۲ سب ) 
5 کے ۲ 
۵ ۲ : م 
سے ين رت واحدة من ا حریة 
١”. X Y0.‏ ۲ 
4 ۳۰ 5 وس 


۲ (انحدار سپ) < نل 11,۰۷ بدرجة واحدة من الحرية 


٤ 
= 6 من الصيغة (۱۳) > لاختبار الفرض‎ 


.۷ وا میں سو را ۷۳۱۵۸۲ 
فى نس ےس س س مسبت جد س 
١‏ ۵ + ۷ ,م 


= ۱۱,۳۱ بدرجتى حرية ۰۱ ۷ 


ولاختبار الفرض 6, 


۱۵,۳۱۲ _ ۱۲۵ - ١٤١,۳٣۱٣ _ 
۱ خ۷‎ ۵ 


= ۲۹,۲ بدرجتی حریة ۱‏ ۷ 


ونظرا لان فپ ١‏ ۱۲,۲ نرفض كلا من @ = ۰۰ 6 = . 


عند مستوی الدلالة ۰,۰۱ 

يلاحظ أن اختبار ف الستخدم هنا يكافء اختبار ت الذی نتج عن الحل 
السابق » ويتأكد هذا من ملاحظة أن ۷ ۱2۱,۳۱2 = ۱۱,۸۸۸ = ت » 
٥,٦٤٤ = ۷‏ = ت, . وکن إذا أردنا أن ندون هذه النتائج فى 
جدول کالاتی . 


ا جدول (۱۲- تی 


اختبار کل من التغیرین بعد استبعاد أثر التغیر الآخر 


۹۹ء 


ملاحظات : 
من التحلیل اللخص بالجدول (۱۲ - )٦‏ نخرج بالنتائج واللاحظات الاتية : 
(۱) التغیر ‏ حين یستخدم وحده للتنبو بقم ص افضل من التغیر ت, 
حين یستخدم و حده لنفس الغرض › وذلك لان الاختلاف الذی یفسر ه سک 
منفردا وهو ١١5‏ أكبر من الاختلاف الذى يفسره س منفردا وهو 55,51 . 
ونصل إلى نفس النتيجة إذا قارنا معامل التحديد ؛ فمعامل التحديد للمتغیر -, هو: 


س" = کل = ۸٦۸۸۹‏ با ما و 1۲ 
4٤ FE ۱۲ EE‏ 
وبپذا الأسلوب نستطيع مقارنة أى علد من التغیرات تستخدم فرادا . 
(۲) فى تفسیر الاختلاف الكل فى ص تکون مساهمة أى متغیر أكبر فى حالة 
استخدامه منفردا عنها فى حالة استخدامه بعد متغير آخر فبالنسبة للمتغير ت, جد 


۹ = 


أن ۱۲۰ > ۷۳,۹۸ وبالنسبة للمتغیر سب نجد أن ٦٦,٦۷٦‏ > ۱۵,۳۵ وهذه 
نتيجة عامة مهما كان عدد التغیرات التنبؤية » فالساهمة النفردة لأى متغیر تکون 
أكبر دائما من مسا متہ مع متغیر أو عدة رات خر 

۳( معامل التحدید احسوب من معادلة الاحدار للمتغيرين ات خی معا 


ے ای جا ۰,۹۷۵ أكبر من معامل التحدید احسوب 


م 
وهو ص (۱ ۰ ۲) 44 


من معادلة الا حدار لأى من المتغيرين وها ۸ ‘yT‏ . و هذه نتیجه 
عامة » فمعامل التحدید يقل دائما حين یستبعد واحد أو اکثر من التغیرات 
ال 

النسبية لهذين المتغيرين من حيث مقدار المساهمة فى التنبؤ بقم المتغير التابع ص- » 


4۹۲ 


لأننا إذا قدرنا هذه الاهمية النسبية بواسطة الاختلافين الفسرین عند استخدام کل 
متغير على حدة وهما 55,576 ند أن هذا التقدير غير مناسب لأن جمو ع 
هذين الاختلافين وهو ۱۹۱,۲۷ يزيد عن الاختلاف الكلى فى ص وهو ۱4 . 
ومن ناحية أخرى » إذا اعتبرنا الاختلاف الناشىء عن المتغير س بعد استبعاد أثر 
المتغير س وهو ۷۳,٦۸‏ والاختلاف الناشیء عن التغیر ‏ بعد استبعاد اثر 
التغیر سر وهو ٢٥,۳٣‏ نجد آن مجموعهما وهو ۸٩,۰۳‏ يقل عن الاختلاف 
الذى يفسره المتغيران معا وهو ۱۰,۳۵ . وهذه الصعوبة فى تقدير الاهمية النسبية 
للمتغيرات هی إحدى الصعوبات التى يلقاها الباحث عند التصدی لقارنة المتغيرات 
فى الانحدار الخطى المتعدد وعند اختيار أفضل المتغيرات التى تدخل فى معادلة 
الاحدار کا سباق بالبند التال . 

(ه) قمية أى معامل انحدار جزنی سر لتغير سر هی قيمة شرطية تختلف 
باحتلاف التغیرات التی تدخل معه فى معادلة الانحدار . 

إن أسلوب اختبار دلالة معاملات الاحدار الكوئية الذى آدی إلى الصيغة (۱۳) 
هو آسلوب عام مهما كان عدد التغیرات التنبؤية » ویستخدم فى التعرف على دلالة 
ما حدث من نقص فی دقة التنبو حین یستبعد واحد أو آکثر من التغیرات من 
معادلة الاحدار . وبصفة عامة إذا كنا قد وفقنا معادلة انحدار فى له من التغیرات 
CAE‏ ہنم » سح ووفقنا معادلة احدار فى ل < ك من هذه التغیرات 
ای بعد استبعاد 2 - ل منہا » وأردنا اختبار ما إذا كانت دقة التنبوٌ قد نقصت 
نقصا ذا دلالة نتيجة هذا الاستبعاد فإننا نستخدم الصيغة العامة الاتية : 

۲ ۵ - ۴ 6 ۵/۲۵ - ل 
۲12 ۲ ۵) ()]/(۵ - ۵) 7 
5“ (ص) - ۲ ۲ كم | ره - ۵ - ۱) 


بدرجتی حرية لے - ل. رہ - ك = ۰۱ 


<۹۳ 


حيث ۲ ۲ (ك) هو الاختلاف الناشیء عن الاحدار على ك من التغیرات 
۰ (ل) هو الاتلاف الناشیء عن الاحدار على ل من هذه التغیرات 
» © ۲ (ص) هو الاختلاف فى قم ا تغیر التابع ص 

إذ یکن إثبات أن كلا من بسط ومقام هذه النسبة هو تقدير مستقل للتباین 

. 6 

إن الصيغة (4 )١‏ يمكن کتابتها بدلالة معاملات التحديد کالاتی : 

" ےم ده" رل ك - ل 

N a‏ رق CET‏ مت 

7 د" (6۵]/ ہ دك - م 


بدرجتى حرية رہ - ل) ء (نه = ك > ۱) 
مثال (۱۲ - ۲) : 

أجرى احدار خطى لتغیر گٹھران ص على خمسة متغيرات تنبؤية سح 
حح » عہ ‏ سم سد ووجد أن معامل التحديد فى عينة حجمها 45 هو 
٠,۲‏ وعندما أجرى احدار خطى لنفس المتغير على ثلاثة من هذه المتغيرات 
حح » سم سح وجد أن معامل التحديد ٠,٦۷‏ هل يكن الاستغناء عن 
المتغيرين سد حہ والاكتفاء بلمتغيرات الثلائة الأخرى دون أن نفقد شيا من 
دقة التنبوٌ بقم المتغير ص ؟ 
الحل : 


من الصيغة (۱۵) 2 


۲ کیچ حل ۰ و‎ a: 
۲:3۷ اص ر اد‎ 


ر - نت كد پا 


و هذه وی SN‏ ہی کت وو و سوب قبود 
الفرض الصفری أن دقة التنبؤ لم تتاثر » وبالتالى نستطيع الاکتفاء بالمتغيرات 
س » حم سد للتنبؤ بالمتغير صہ دون أن نفقد شيئا من دقة التنبؤ . 
مثال (۱۲ - ۳) : 

فى المثال (۱۲ - ۱) هل نستطيع الاكتفاء بأحد المتغيرين للتنبوٌ بقم المتغير التابع 
صہ دون أن نفقد شیا من دقة التب ؟ 
الحل : 

سبق أن أجبنا عن هذا السوال حين استخدمنا الصيغة/(١)‏ - التی هی حالة 
خاصة من الصيغة )١5(‏ أو )٥١(‏ - فى رفض کل من الفرضين 8 <۰۰ 8, = 


لأن هذا يعنى أن وجود أى من المتغيرين له أثر ذو دلالة فى عملية التنبؤٌ . باستخدام 
الصيغة (۱۰) لاختبار إمكانية الاستغناء عن المتغير حح لدينا : 


۰, 1۲۹۹ = ۳ ۰,۹۷۱ = 


ص سس ۴ 


۱ + (ENT = AVET) | 


لب 0۷ر 
2 رد VET‏ + ۷ ۲ 
< ۱۱,۳۵ 


و هذه القيمة ذات دلالة عالية وتعنی أن الاستغناء عن سح یقلل من دقة التنبو . 

وبائٹل ء لاختبار إمكانية الاستغناء عن سح 

"7 کت ا‎ AA“ > AVS 

هف لل ل = ۲۹,۵ وهذه ایضا ذات دلالة عالية وتعنى 
۳ھ 8 


ال الاستغناء ع سح يقلا من دقة الٹنبو . 


(۱۲ - 4) اختیار متغيرات التنبؤ : 

من الصعوبات التی یلقاها الباحثون فی الاحدار التعدد كيفية اعتیار التغیرات 
التى تدخل فى معادلة الانحدار لتعطی آعلی درجة من الدقة ف التنبو بالمتغير التابع 
صہ . وف العتاد یکون لدی الباحث مجموعة كبيرة من التغیرات الرشحة لذلك 
ویکون من الفید عملیا اختصار هذه المجموعة إلى مجموعة تنكون من أقل عدد 
مکن من هذه المتغيرات بشرط أن تعطى هذه المجموعة الجزئية معادلة تنبو لا تقل 
كفاءة عن المعادلة التى تستخدم جميع المتغيرات المتاحة . إن عملية الاختصار هذه 
مكنة فى الغالب لان بعض المتغيرات المتاحة لا تسهم بدرجة كافية فى عملية التنبؤ 
کا قد يبدو لأول وهلة » کا أنه قد توجد مجموعة ( أو أكثر ) من المتغيرات المتاحة 
ترتبط ببعضها ارتباطا عاليا وبالتا ی تعطى معلومات ممائلة ويمكن حینیذ الاكتفاء 
متغیر واحد فقط من هذه المجموعة. لمثلها جمیعا . ۱ 


ويتلخص السوال الطروح هنا فیما يلى : إذا کان لدینا ك من المتغيرات التنبوية 
المرشحة للدخول فى معادلة الانحدار فكيف نختار أصغر مجموعة جزئية من هذه المجموعة 
بحیث تعطى نفس الدر جةمن الدقة فى التنبوٌ بالمتغير التابع ؟ فمثلا إذا كان لدينا مجموعة من 
عشرة متغيرات تنبكوية فهل يمكن أن نكتفى بمجموعة من اثنين أو ثلاثة منها لتعبر عن 
المجموعة بكاملها ( دون أن نفقد شيعا من دقة التنبوٌ ) ؟ 


الواقع أنه لا توجد إجابة واحدة شافية لهذا السوّال ولكن هناك عدة اقتراحات 
بمحاولات نسترشد بها فى تحديد المجموعة المطلوبة » وتتطلب هذه ا حاولات النظر 
إلى البيانات المشاهدة عدة مرات من جوانب مختلفة » وهنا يلعب الحاسب دورا 
رئيسيا لأن تنفيذ هذه احاولات يحتاج إلى جهد حسالبى شاق . 

نفرض أننا حصلنا على بيانات مشاهدة فى عينة. حجمها ىہ کا فى الجدول 
)١ - ۱۲(‏ السابق . 


4۹٦ 


(۱) إن أول ما يخطر بالبال هو اختيار المتغيرات الأكثر علاقة بالمتغير التابع 
صہ » فنقوم بالمقارنة بينها کمتغیرات فرادا إما عن طريق مقادير الاختلافات المفسرة 
۴ ( الانحدار ) أو عن طريق معاملات التحديد م" کا جاء بالملاحظة )١(‏ بالبند 
(۱۲ - ۳) السابق » فتكون المتغيرات ذوات القم الأكبر مرشحة مبدئيا للدخول 
فى معادلة انحدار متعدد . 


(ب) نبحث عما إذا كان هناك مجموعة ( أو أكثر ) من المتغيرات التنبؤية التى 
ترتبط ببعضها ارتباطا عاليا » فإذا وجدت مثل هذه المجموعة فإن أحدها يمكن 
أن يمثلها جميعا . ويحتاج الأمر هنا إلى إيجاد معامل الارتباط بين كل زوج من هذه 
المتغيرات » ويفضل وضع هذه العاملات وأيضا معاملات الارتباط بين كل من 
المتغيرات والمتغير التابع فى جدول لتسهيل الرجوع إلا . وعلى فرض أن هناك خمس 
متغیرات تنبو ية یکرت امدول كلاق 


کل من معاملات الانحدار الجزئية ب » سر ؛ ٠ء‏ سم عن طریق اختبار 


۷ 


ت بالصيغة (۱۰) فتکون التغیرات التی ترشح للدخول فى معادلة الانحدار هى 
تلك التی تحظی بالقم الاکبر من قم ت » آما التغیرات التى تناظر القم الأصغر 
من ت فتکون معرضة للاستبعاد . على أن ذلك لا ینبغی أن يتم دون تدبر فان 
استخدام أو استبعاد متغیر مالا یقرر جرد أن قيمة ت الناظرة كبيرة أو صغیرق 
لأن قم معاملات الانحدار الجزئية وبالتالى قم ت هی قم شرطية وتتغير بتغير 
المتغيرات التى تدخل معها فى الانحدار کا سبق القول بالملاحظة (5) » ومن ناحية 
أخرى قد توجد أسباب نظرية أو خبرات تحتم الاحتفاظ ببعض التغیرات حتى ولو 
كان معامل الانحدار ا جزی الناظر غير ذى دلالة . فمثلا إذا كان لدينا عدة متغيرات 
نرغب استخدامها فى التنبؤٌ بالمسافة التى تقطعها سيارة ما وكان من بين هذه 
المتغيرات متغير « مقدار الوقود الستهلك » فلابد من الاحتفاظ ذا المتغير حتى 
ولو كان معامل الانحدار الناظر له غير ذى دلالة . 

(5) على ضوء ما نجده فى (ا) و(س) و(ح) نختار مجموعة أو أكثر من المتغيرات 
ونحسب معادلات انحدار کل منہا مع إیجاد معامل التحديد ومقارنته بمعامل التحديد 
الذى ينجم من الانحدار على جميع المتغيرات المتاحة واختبار دلالة الفرق بينهما فى 
دقة التنبؤٌ باستخدام الصيغة (۱۰) . وإذا وجدنا أن إحدى المجموعات امختارة بنفس 
كفاءة المجموعة الكاملة نحاول اختزاها بنفس الطريقة إلى مجموعة ذات عدد أقل 
من المتغيرات . 


ويبنى اختیارنا النہائی لمجموعة المتغيرات التى تدخل ف معادلة التنبؤ التى ننشدها 
على أساس أنها ( أولا ) تشتمل على أقل عدد من المحغيرات و( ثانيا ) يمكنها أن 
تعبر عن مجموعة المتغيرات المتاحة بکاملها ء أى بحيث لا تقل دقة التنبو منہا عن 
دقة الب من استخدام جميع المتغيرات المتاحة . هذا ويجدر الإشارة أن المجموعة 
التى تختار على هذا الأساس ليست فريدة » بل يمكن أن نعثر على أكثر من مجموعة 
تستوفى الشرطین الطلوبین . ۱ 


۹۸ 


آجریت دراسة لعرفة آثر العوامل الجغرافية على حجم نوع من الضفادع 
واستہدف جزء من هذه الدراسة التنبؤ بطول جسم الضفدعة عن طریق الارتفاع 
عن سطح البحر والتوسط السنوی لدرجة الحرارة . وقد جمعت بیانات من ۱۳ 
موقعا ودونت بالجدول الاتی : 
اخدول ۷-2 


سطح البحر 


5-5 كم ۲ سس 
۶ ص = ,۲۹۲ ص2 ٦٦۲۷,۳۷‏ مس = ۹۲۰ بے سے ۸۹9۰۰۰ 
CANO‏ 


جو سیک۹8 مج سا اس ۳٣۸۵‏ ےس سن 
۳2 ص ست = ۰٦٥‏ 2¿ 2ج = ۱٥١۹٢ , ٢٠‏ 

( أولا ) استخدم خرجات الحاسب الالكتروفى البينة بالجدول (۱۲ - ۸) 
الاتی لایجاد معادلة الانحدار الخطى للمتفیر ص على المتغيريين سح سح . 
(ثانيا) اختبر دلالة الاحدار ککل ودلالة كل من معاملى الانحدار . هل من الممكن 
الاستخناء عن أحد المتغيرين التنبؤيين دون أن نفقد شيعا من دقة التب ؟ 


( الثا ) اجن عن ا حزئین (أولا) و( ثانيا » دون الاستعانة بمخرجات 


الحاسب . 

)۸ - ۱۲( ا الجدول‎ 
Regress. of Y Length of Frog 
On XxX Altitude 

2 Temperature 

Variable Name Regress. Coeff. S.E. of Coeff. t D.F. 
00 9.85579 4.129044 2.7 
Xx .1700912 E-02. .81158094-3 2.10 10 
XxX 9 .7589070 8-1 2.87 10 
Multiple Corr. Coeff. (R) = 9 
Coeff. of Determination (R ^2) = 4 


Estimated Standard Error of Estimate = 1.1390588 


Analyis of Variance for Regressioon 


Source of Variation SS D.F. MS F 
Regression 115 2 75 5.8319 
Residual 12.97455 10 1.97455 


ملاحظة : 


1١ 


الرمز 1 - 8 يعنى ضرب العدد الذی على يسار هذا الرمز فى ۱۰ 

الرمز 2 - € يعنى ضرب العدد الذی على يسار هذا الرمز فى ۱۰ 
وهكذا ... 

الرمز 02 + 8 يعنى ضرب العدد الذى على يسار هذا الرمز فى "٠١‏ 
00007 
فمثلا العدد 2 - ۴ 1700912 . یعنی العدد 001700912 . 


هذا ما یسمی بالرمزية العلمية scientific notation‏ 
ثانيا - الارتباط الخطى المتعدد 


سنفترض هنا أن لدينا ك + ١‏ من التغیرات العشوائية صح » صح ۰۰ 
ی کم سنفترض أن توزيع الاحتال ام ك هله التغیرات هو توزيع معتدل 
متعدد التغیرات multivariate normal distribution‏ إن هذا الفرض يتصمن 
أمرين : الأول أن توزیع أى من هذه التغیرات ( على حدة ) هو توزیع معتدل 4 
والثانى أن العلاقة بين أى من هذه التغیرات وأى متغیر اخر أو جموعة من المتغيرات 
الأخرى هى علاقة خطية . 

وامتدادا لدراساتنا فى الارتباط الخطى البسيط فى الفصل العاشر نتناول ف 
البندين الآتيين معاملين رئيسيين هما معامل الارتباط الخطى المتعدد ومعامل الارتباط 
ا جزی ونرى كيف نختبر دلالة كل منهما . 
١-هم)‏ معامل الارتباط المتعدد 

MULTIPLE CORRELATION COEFFICIENT 


إذا أردنا تقدير درجة العلاقة ا خطیة بين أحد هذه المتغيرات وليكن صح وبقية 
التغیرات ء فاننا نعف معامل الارتباط المتعدد بين صح والمتغيرات ا بات 


أده 


معامل الارتباط البسيط بين المتغير صح والتغیر العشوایی الذی یتکون من 
التر کیب الخطى :0 + 0 ص + قل ص + ... + 3ن , , صن , , وسنرمز 
غذا المعامل الران e‏ 

ولتقدیر هذا العامل نأخذ عينة عشوائية من ىہ من وحدات ا جتمع ونقوم بقیاس 
قيمة کل من هذه التغیرات لكل وحدة فتحصل على نہ من الشاهدات كل مہا 
على الصورة( ص “ وو یر )تخت م = 71111138111 
وتوضع هذه القیاسات عادة کا فى احدول الائی . 


جدول (۱۲ - ۸) 


من هذه الشاهدات حصل على التقدیر الطلوب بعدد سنرمز له بالرمز 
و محسبه ‏ فى حالة الارتباط الخطى البسیط من الصيغة 


م 
۱( ... ك + 6۵ 


۳ الاحتلاف ال 
فو ۳۲(۱ ...ك( و و سے ۰ (۱۲ 
الاختلاف ١‏ 


أى أن التقدیر الطلوب هو الجذر التربیعی لنسبة الاحتلاف الذی یفسره الاحدار 
الخطى المتعدد إلى الاختلاف الكلى فی المتغير صح, . وهکن إثبات أنه فى هذه 
الحالة . 


92 e 6۵ +d... 1) کم‎ ۱ 


أى أن هذا العامل لا يمكن أن یکون سالبا وهو یختلف فى هذه الصفة عن معامل 
الارتباط البسيط الذى نعلم أنه يمكن أن یاخذ قيما سالبة . 

الالکترونی توفيرا للجهد والوقت . وف الحالة البسيطة التى يكون لدينا فيا ثلاثة 
متغيرات عشوائية قد و > ص يمكننا حلاب معامل الارتباط المتعدد 


6 ا الخد کیج والمتغيرين صہ ‏ صح من الصيغة الاتية : 
ص" + ص" ے )ص ملق . ہی ٠‏ 
ص ۳۳ ۳۱ ۳3 ۳۱ ۳٢‏ ۳۲ ۱۸0( 
(YT) ۱‏ 1 
۱ وم 
۳۲۳ 


ويتطلب ہجو عا :لقب وت 


.وهو معامل الارتباط البسيط ب بين المتغيرين ص ¢ ص, 
۔ یہر معامل الارتباط البسيط ر بين المتغيرين ص > صم 
یں وو هر معامل الارتباط البسيط ب بين المتغيرين ص ۴ صم 


وم 0 أن قيمة نز ا المتعدد تعتمد على 3 معاملات اارفاط 
ہے 


اختبار دلالة معامل الارتباط التعدد : 


لا عتبار الفرض الصفری گر رہم رل ۲ 20 1 ضد الفر ضض٠‏ (۳۲... لك (OF‏ ع 
نستخدم نفس الصيغة )٦(‏ :التی وردت بالبند (۱۲ - ١‏ ) وهی : 


الان لش 
التباین غير الفسر 


۲ 
۱ (۳۲... ۵ه + ۱) / 


)۱٩( 
ری رھ‎ nc CY 


رإذا توفرت الشروط الذکور فى مستہل ا حزء الثای من هذا الفصل فان هذه 
الاحصاءة یکون ها توزیع ف بدرجتی حرية لك » ده - ك - ١‏ حيث ك + ۱ 
عدد جميع ا تغیرات الستخدمة . یلاحظ أن كلا من الصیفتین )٦(‏ ۰ (۱۹) تختبر 
و جود أو عدم و جود العلاقة الخطية . 
مثال (۱۲ -4) : 

فى عينة عشوائية من ۲۳ مجموعة من القم من مجتمع معتدل ذی ثلائة متغیرات 
عشوائية و جدت معاملات الارتباط البسيطة الآتية صا( = ۳۸ر صا ١٤٤‏ 


ٹر = ام . , أو جد معامل الارتباط المتعدد 35200 و اختبر دلالته . 


1 ۳ 


ال : 


NEALE 7‏ ل کر OVX‏ 
اا ور ام 
٤٠ =‏ 


۰ معامل الارتباط التعدد الطلوب = ٠,٤4 = ٠,۲٤٠١‏ تقريبا . 


۵ ۰ 


من الصيغة (۱۹) : 
كد ما کل = ۳,۷۹٩۹‏ بدرجتی حرية ۲۰۰۲ 
(۱ - ۲,) + ۲۰ 
وهذه القيمة ليست بذات دلالة عند الستوی ۰,۰۵ وتشير إلى عدم وجود ارتباط 
خطی بين التغیر صم والتغرین صح » صح . 
)١ - ۱۲(‏ معامل الارتباط الجزفى 
PARTIAL CORRELATION COEFFICIENT‏ 


إن معامل الارتباط البسیطصم, بین متغيرين عشوائيين صح » صح, يفترض أن 
هذين المتغيرين یتأثران ببعضهما فقط ولا یتاثران بای متغیر آخر . إلا أنه فى كثير 
من الحالات يكون كل من هذين التغیرین مارا حطیا بمتغير عشوالی ثالث 
صہ وفى هذه ا حالة يقتضى القياس الصحيح للارتباط بين صم > صہ استبعاد 
آثر هذا المتغير الثالث من كل منہما . إن المعامل الذی يقيس مثل هذا الارتباط 
یسمی بمعامل الارتباط الحجزلى بين صح » صہ وسنرمز له بالرمز م , ا 
ويعرّف هذا العامل أيضا بانه معامل الارتباط البسيط بين صح . صح عند قيمة 
ثابتة للمتغیر صح, أى فی قطاع الوحدات التى تاخذ نفس القيمة للمتغير ص . 
ویتفق هذان التعریفان طانا كان توزیع الاحتال المشترك للمتغيرات الثلائة معتدلا 
trivariate normal distribution‏ إذ أنه فى هذه اخالة تظل قيمة م ہے کیا هی 
مهما كانت القيمة الثابتة للمتغير می » وهذه هى الحالة التی نتناو ما هنا والتی 
تتمشی مع ما افترضناه فى مستهل هذا ا جزء . 

ويقدر هذا العامل من العينة بمقدار سنرمز له بالرمز صا ,م حيث 


م ہہے نم میس 
هن 6 ای ۳١‏ ۳۲ (۲۰( 


الل ) 


۳۲ 


وحيث .4 مر هی معاملات الارتباط البسیط بین ازواج التغیرات . 

وبنفس الطريقة نحسب كلا من ما ۰ص مع تذکر آننا ہنا لا نمیز بین 
آما دلالة هذا العامل فتختبره عن طریق الاحصاءة : 
ہس ۷ رہ - ۳۲ 0 

کی کا لجا خیم بدرجات حریه له - ۳ )۲٢(‏ 


۷ ۱ - م۲ 
۳ 


£ 


أو عن طريق الإحصاءة الکافة: 
۱ ۱ 
ف - مم بت ب ال ھگ-ہربة ۰۱ نہ = ۳ (۲۲) 


17 الدع 


مثال ١*١‏ - ۵ : 
فى دراسة للعلاقة بين ضغط الدم و کلوسترول الدم أخذت عينة عشوائية من 
۱:۲ من السيدات کاو السن وقيس كل من ضغط الدم صصح ودرجه تر کی 
الکلوسترول صح, والعمر ص ء ثم حسبت معاملات الارتباط البسيط لكل زوج 
من هذه التغیرات فوجدت کا إلى :صا = ۲٤۹‏ ہے ۰,۳۳۳۲ ۰ 
ص = ٠,٠۰٢۹‏ ابحث دلالة معامل الارتباط بين ضغط الدم ودرجة تركيز 


۳۳ 


الكلوسترول (أولا) دون استبعاد متغیر العمر ء ( ثانیا ) بعد استبعاد متغیر 
العمر . 
الحل : 


ر أولا ) معامل الارتباط بين ضغط الدم ودرجة تركيز الكلوسترول دون 


كآدم 


استبعاد متغیر العمر هو , = ٠,۲٢۹۲‏ ونختبر دلالة هذا العامل باستخدام 
ہو میں ی )وج 


3 رہ = ۲ 3 
اق )سے ت پدرجات خرية د ۲ 
-١‏ ص" 
۲۲٢‏ 
۲ 
ع - ا ا r‏ 3 
أو الصيغة المكافة ف = ےہ ببادرجتى حرية ١‏ © ده - ۲ 
سب 1 
ےو ہا وید 

58 ۱ ۰۷۰,۷۲ ۰۵ 

لديا :ات ۰ = سب = ۳,۰٤۸٦‏ بدرجات حرية ۱۶۰ 


")۰,۲۹۵( = ۷ 


وهذه القيمة تزید عن القيمة ا حرجة ت 0۱:۰[.,۰۱ = ۲,۵۷۲ فهی ذات دلالة عالية 
وتشیر إلى وجود ار تباط خطی بين المتغيرين . 


( ثانیا ) معامل الارتباطی‌یین د ل ا ودرجة ت رکیز الکلوسترول بعد استبعاد 
متغير العمر هو معامل الارتباط ا جزلی 5 . من الصيغة (۲۰) نجد أن 


۵ و = X oY‏ 8ا ھی ۱ 
220 سس ہے اي ج ص س ی ا سے TY‏ 


۰,۵۰۲۹-۱()۲۰,۳۳۳۲-۱(۷؟) 


و نختبر دلالة هذا العامل من الصيغة (۲۱) کالاتی : 


۱ TAV ۳ 


"ITT — ۷ 


وهذه القيمة تقل عن القيمة احرجة ت ....,بب, = ١,۱۹۸۰‏ فهی ليست بذات دلالة 
عند الستوی  ,۰۵‏ وتشیر إلى أنه حين نستبعد عامل العمر لا تستطیع الاستدلال على 
وجود ارتباط خطی بين ضغط الدم و کلوسترول الدم . هذا مع ملاحظة أن كلا من 
ضغط الدم ومقدار الکلوسترول فى الدم یزداد بزيادة العمر » ومن هنا نری أن النتيجة 
اتی حصلنا علیها فى ( أولا ) كانت نتيجة مضللة . 


معاملات الارتباط ا جزئی من مراتب أعلى : 

إن معامل الارتباط ا جزٹی من النوع صر _ ر یوصف بانه معامل ارتباط جزل 
من المرتبة الأول of the first order‏ لأنه یعطی معامل الارتباط بين متغيرين بعد 
استبعاد أثر متغير واحد من كل منهما . وبالمئل:إذا كان لدينا أربعة متغيرات عشوائية 
۱ے لعامل الارتباط ا جزٹی 
بين التغیرین صح » صد, بعد استبعاد أثر التغیرین صہ ‏ صح من كل منہما 
ونصف هذا العامل محییقذبانه معامل ارتباط جزنی من الرتبة الثانية . ویحسب 
هذا العامل من معاملات الارتباط الجزئية من الرتبة الأولى کلاتی : 


صح » صہ ‏ صح م صح » فإننا نرمز بالرمز حم 


کے 1-۱ ¢ 1-۳۲ 
a ۳-۷۱‏ ےہ ےر ند 
a‏ لوو م رکا 
= کہہے 2 5-56 e‏ ©( 
۳-۲۱ آ رکوہ ما یدید سی 
۲ ۲ 
یی اھ وہ تھا 


وختبر دلالة هذا العامل من الصيغة : 


سس 
ہے یی ٹر ۱ سا بدرجات حرية له - 6 (۲۵) 


ويمتد مفهوم معاملات الارتباط ا جزئیة لأی عدد منتہی له من التغیرات 
العشوائية التی تشترك فی توزيع معتدل متعدد التغیرات . ومعامل الارتباط الجزنى 
من الرتبة ٠‏ ( حيث ۲ < ك - ۲) هو معامل الارتباط بین اثنين من التغیرات 
بعد استبعاد أثر ٣‏ من التغیرات العشوائية الأخرى . ویعتمد هاب معا الارتباط 
ا جزئی من الرتية ۴ على معاملات الارتباط ا جزئیة من المرتبة افساكفة علیپا أى من 
المرتبة ۴ - ۱ . هذا ويجدر بنا ملاحظة اتمائل فى صیغ هذه العاملات . أما اختبار 
دلالة معامل الارتباط ا زی من الرتبة © فهو تعمم للصیفتین (۰۲۱ (۲۰) 
داسف اا5 

م پانء - ۲ - م 


ت 2۶ نے بدرجات حرية له - ۲ - ۲ (۲۰) 


١‏ کف( 


تر م هو يلقل الارقاط الحرن. من الرتبة ۲ . 


تمارين (۱۳۲ - ۲) 
(۱) فى عینة عشوائية من ۳۰ وحدة من جتمع معتدل ذی ثلاثة متغیرات و جد 
ال معامل الار تباط التعدد ہی ٠8‏ . بين ان هذه القيمة تدل عل وجود 
ارتباط فى ا جتمع بين التغیر صح والتغیرین صح » صہ مستخدما مستوی الدلالة 


۵ وه 


او 


(۲) فى عينة عشوائية حجمها ۳۹ من مجتمع معتدل ذی ثلاثة متغیرات وجد 
أن معاملات الارتباط البسيط بين أزواج هذه التغیرات هی ہا = ۲۸رد 


۲ 


ص = ره ص = ہ٥٢,.‏ اثبت انم = ۵و سنہ = ٤٣‏ 
۳۲ ۳۱ ۲-۱ 1-۴۳ 


(۳) بين أن معامل الارتباط ا حزبی من الرتبة الثانية والذی قيمته ”,م في ` 
احسوب من عينة عشوائية حجمها ۳۰ من مجتمع معتدل ذى أربعة متغيرات يكون ذا 
دلالة عند التسوی ٠,٠١‏ 


() فی عينة عشوائية من 4ه من السیدات حسبت القادیر ا مستہلکة فی فترة 
ما من نوعین من الغذاء ها البروتین رصح ) و الدهون (صح) کا حسب العمر 
ص وقد وجدت معاملات الارتباط البسیط الاتية : 


م = ۷4 ہے هکره وص = -۵۲9۹1,. أوجد معامل 
۳۱ ۳۱ ۳۲ 


الارتباط الجزى بين استبلاك البروئین واستپلاك الدهون مستقلا عن آثر العمر » 
واختبر دلالته عند المستوى ٠,٠١‏ 


5۱۰۰ 


الفصل الثالث عشر 
دالة اقییز 


DISCRIMINANT FUNCTION 


يتناول هذا الفصل المشكلة الاتية . نفرض أن باحثا ییحث متمعین ا ب 
يشت ركان بدرجات متفاوتة فى بعض الخواص التى يمكن قياسها عدديا . إذا كان 
لدى الباحث عينة عشوائية يعلم أنها مر أحد هذين ا جتمعین ولكنه لا يعلم ما 
إذا كانت من ا جتمع | أو من ا جتمع ب ء وإذا كان الباحث قد قام بقياس وحدات 
هذه العينة من حيث له من تلك ا خواص وحصل على القم العددية س » سب 
٠۰‏ سم فكيف يستخدم هذه القم لتحديد المجتمع الذى تنتمى إليه العينة ؟ 

فمثلا إذا قامت إحدى شر کات التنقیب عن البترول بحفر بعر ووجدت منطقة 
رملية على عمق 4.۰۰۰ قدما فكيف تقرر عن طريق قياس بعض الخواص 
الجيوفيزائية لعينة مأخوذة من هذه المنطقة ما إذا كانت المنطقة تختزن بترولا (المجتمع أ) 
فتستمر فى الحفرء أو لا تختزن بترولا ( ا جتمع ب ) فتتوقف عن الحفر ؟ كذلك 
إذا كانت إحدى الكليات تقوم بفحص الطلاب المتقدمين لپا فكيف تيز بين 
الطلاب الذين یصلحون للدراسة فيا ( ا جتمع !) والطلاب الذين لا يصلحون 
لذلك ( اجتمع ب) عن طريق إجراء بعض الاختبارات العلمية والنفسية على 
الطلاب ؟ 

١ - ۱۳(‏ دالة ایز : 
إن مثل هذه المشكلات تحل عن طريق إيجاد دالة د (ہ » حم » Co‏ 


۱ھ“ 


2 ف المتغيرات التى تعبر عن تلك الخواص › وعدد دا یقسم قم هذه الدالة 
إلى جزءين بحيث إذا كانت قيمة هذه الدالة عند القياسات الشاهدة فى عينة ما 
العدد د تكون العينة من ا جتمع ب » مع بيان احقال ا خطاً فى هذا انتقسم . 
وتسمى هذه الدالة حينئذ بدالة اقییز ا يسمى العدد د بالنقطة الحدية اما 
point‏ . 
فمثلا فى حفر بثر البترول قد تكون دالة القییز هى : 
جو ١(سے‏ ںيم حے )ي واه س )کڪ ٢‏ س س س جا سو ١‏ س انوس 
۱ ۲ إن ۱ ۲ ۳ ٤‏ 5 
والعدد د = ۲۱ بحيث إذا كانت قيمة هذه الدالة لقیاسات أخذت على 
وحدات عینة ما أصغر من ۲١‏ يستمر الحفر ( ا جتمع أ ) وإذا كانت أكبر من أو تساوى 
٦‏ يتوقف الحفر ( الجتمع ب) . نفرض مثلا أن القم المشاهدة للخواص الخمسة 
فى إحدى العينات هی على الترتيب ٠٣‏ ۰ ۰۱۲۰ ۰۱۲۰۱۰ ۲۰۰ . بالتعريض 
بہذہ القم فى دالة القييز نجد أن و (۳۰ ۰۱۲۰ ۰۱۰ ۰۱ ۲۰۰ = ۳۸ 
وبما أن ۳۸ أكبر من 55 تکون العينة من اجتمع سب ويتوقف الحفر . 
(۱۳ - ۲) إيجاد دالة ایز : 


كيف نعد الدالة د والعدد د لتكون جاهزة للتطبيق على عينات يراد معرفة 
الجتمع الذي تنتمی إليه ؟ الطريق إلى ذلك ما یل : 

نأخذ عينة عشوائية حجمها ده من المجتمع الأول وعينة عشوائية حجمها ده 
من المجتمع الثافى » ونحدد ك من الخواص التى نرى آنها ذات تأثير فى اتمييز بين 
اجتمعین (ك < نہ » ك < لى) ثم نقيس كل وحدة من وحدات العینتین من 
حيث هذه الخواص فتكون القياسات الناتجة وعددها (ب + 6 ك هی الأساس 
الاق اس هله لعاف کا من یمد و ملا و كانت اود کرت ات 
كا فى الجدول ١59‏ - ۸ الات : 


061۲ 


)١ -۱۳( الجدول‎ 


( أولا) : حالة متغير واحد : 

لتقديم الفكرة التى تؤسس عليها دالة القييز » نبدأ بالحالة التى يكون لدينا فيها 
متغير واحد سح (ك = )١‏ . سنفترض أن هذا المتغير توزيعا معتدلا بمتوسط لل 
للمجتمع الأول ۰ م للمجتمع الثانى » أما التباين فقيمته واحدة للمجتمعين وقدرها 
0 . يمثل هذان التوزيعان کا فى الشكل (۱۳- ۸ الاق . 


o1۳ 


نفرض أن س هی قيمة التغیر سح التی و جدناها فى عينة نعلم آنها من أحد ا جتمعین 
ونرید تحديد ا جتمع الذی تنتمی إليه العينة . إن دالة الفييز هنا تکون على الصورة 
د یسپ = اس من الطبیعی أن ناخذ متوسط اجتمعین د, = رس + ) 
كنقطة حدية تستخدم للفصل بینہما . وإذا فرضنا أن يم أصغر من / فإن قاعدة 
اقییز تكون کالاتی : 


إذا كان ےس < رس + ) نقرر أن العينة من ا جتمع أ 


وإذا كان > > جم + ) نقرر أن العينة من ا جتمع ت 
ونتساءل الآن متى يكون قرارنا خاطعا ؟ إن هذا الخطأ يقع حين تكون العينة ف 
الواقع من ا جتمع | ويكون قرارنا أنها من ا جتمع ب وهذا يحدث حينا 


7 أن العينة من امجتمع أ 
کچ رم + سل ا ا ۳ 
- - بل ر بس +0)۔ u‏ _ ۳-0 
ای حينا کے ال ر 
0 0 0 
ی ینا کیک بت 
0 
حيك ع- سس ۸-6-۵ 6 
0 
اه 6 
واحتال هذا الخطأ هو ل © > ) ف4 
0 


ويسمى هذا الاحتال باحتال خطأ التقسم . ونحصل على نفس قيمة هذا الاحتال ' 
حين تكون العينة من المجتمع ب ونقرر أنها من المجتمع ۱ . تحقق من ذلك . 


ء 6۱ 


ولا كانت ع تتبع التوزيع العتدل القیاسی فإننا نستطیع إيجاد هذا الاحقال من 
جدول المساحات أسفل النحنی العتدل القیامی . 

کت أنه إذا كان التوسطان بس » 4 متساویین أو متساوین تقریبا فان 
سح ای رتا مساوية للصفر ويكون احتال خخطاً التقسم مساويا بالتقريب 
0 
للنسبة ۰ ومعنی هذا أن التقسيم عشوائيا وفى هذه الحالة لا يكون هناك جدوگ 
من إيجاد دالة صالحة للتمييز بين بین اجتمعين . کا يلاحظ أن احتال خطاً التقسيم 
کرت اضفر ها مك إذا عت 2-2 گے | اکر ما بك أى کات 

0 


ےتا تفر ہت 
آکبر ما يكن ؛ وتستخدم هذه ا حقیقة كأساس لاشتقاق أفضل دالة للتمييز بين 
احتمعین . 
( ثانيا ) : حالة له من التغیرات : 

اتی الآن للحالة التی یکون لدينا فيها ك من التغیرات حم » سح 
سح . کا سبق القول » للتوصل إلى دالة القبیز ناخذ عينة عشوائية من كلا اجتمعین 
ونقيس قم هذه المتغيرات لكل وحدة من وحدات العينتين فتكون البيانات الناتجة 
ھی الأساس الذى نبنى عليه إنشاء أفضل دالة تمييز کا يتبين بعد . 

لإمكانية التحليل الاحصالى سنضع الافتراضات الثلائة الآنية . 
افتر اضات التحليل : 

(۱) دالة القييز خطية أى على الصورة 
تا می ات ی 


ك 
۱ 


۵۱ 


حيث 0 » 0 » ۰۰۰۰ ۰ 60ر بارامترات محهولهة مطلوب تقدیر ها من العینتون 
بشرط أن نحصل من هذه التقديرات على أقل احتال لخطا التقسم . 

(۲) المتغيرات سح حح » ٠٠٠‏ » سد هی متغيرات عشوائية توزيعها 
المشترك هو توزيع معتدل متعدد ( ذو ك من المتغيرات ) سواء فى اجتمع | أو 
فى ا جتمع ب . وتأخذ متوسطات هذه التغيرات القم بل » مم na‏ > للم 
فی المجتمع الأول » والقم ہل ۰ ۵ »> ٠ ٠٠٠‏ بل فی ا جتمع الثانى . أما التباين 
0 لأى متغير سر والذی سنرمز له بالرمز 0 فهو واحد ف ا جتمعین و تختلف 
التباینات من متغیر إلى آخر » کا أن التغایر 0 ری (ہ 36 فه) لتغیرین سح + ہی 
يكون واحدا فى المجتمعين وتختلف التغايرات بين کل زوج واخر من المتغيرات . 

من هذا الافتراض ينتج أن دالة القييز المعرفة فى (۳) تكون ذات توزيع معتدل 
لأہا خطية فى متغيرات معتدلة . هذا مع تذكر أن اعتدالية التوزيع التعدد المشترك 
تتضمن اعتدالية كل متغير على حدة . 

(۳) العينات التى تؤخذ من كل مجتمع هی عينات عشوائية . 

لایجاد أفضل تقدیر لدالة اتمييز المعرفة فى (۳) من أزواج العينات ينبغى أن نقدر 
البارامترات 0 ۰ O‏ ۰ ۰۰۰۰ مر با عداد أ 3 1 و و ار تجعل الدالة 
عار سر ذات أقل خطا ممكن للتقسم . وهذا الشرط کا جاء فى حالة المتغير الواحد 
یکافء أن تکون اللسبة | ے | آکبر ما یکن حيث ۰8 هنا تعرفان كالآقى : 

0 


۵ = الفرق الکلی بین التوسطات التناظرة فى ا جتمعین مرجحة بالعاملات هر 
ك 


0 ام هر - (u‏ 


ہے مر قر حيث 69 = لیر - لار 4 


> 0 = التباين الکلی للدالة (۲) وهی ۶ بے سے 
ك ل 
2 ۶ يم )٥( OQ‏ 
فمثلا إذا كانت ك = ۳ فان 


و 


43 


۱ 
من 


Ya ما‎ 


۲ ۲ ۳ 
OO 0 ۲ ۲ ص٣ 0ل‎ + O (QC ۳ (O , 0 > 0 


+ ۲ 94 © وک اه جج 
المطلوب إذن إیجاد التقديرات ار بحيث تكون القيمة المطلقة ۸ =| | 
0 


أكبر ما يمكن حيث ۰8 © معرفتان فى (4) ء (ه) . ولتجنب الإشارات ستأخذ 


6 ۶ ۶ 5 
۰ ۲ = بدلا من / : ای آننا سنقدر البارامترات بالقم التی تجعل الدالة 

0 

الاتية أكبر ما یکن : 

۸ک = روم قي" | عا ے مه لای ٦‏ 
0 

= (۶ ۵ ۸۵ / , > 2 ام الى کری »( 

رہ + رہ = ۲ 


0۱۷¥ 


حيث “رار = مجموع الربعات للمتغیر سر ف ا جتمعین ( = ۰۰۰۰۲۰۱ 
ك( 

E‏ س a‏ فو O‏ ہی۔۔ 
وتعظم الدالة )٦(‏ یکانی تعظم الدالة 


ھ ر ۵ مج مر ی ری )۷( 


التى لا تختلف عنها إلا فى المقدار الثابت له + نم - 5 . ويقتضى هذا التعظم 
إجراء التفاضل الجرنى هذه الدالة بالنسبة إلى کل من 0 › 0 ۰ ۰۰۰۰ 0ن 
والساواة بالصفر . وهذا يؤدى إلى الحصول على له من" العادلات الخطية فى ك 
من المجاهيل تشبه العادلات العتادة فى الانحدار الخطى » فهی تأخذ الصورة الاتية : 


و ای ا يو کر ر گر <6 


0 0 + 0.۳ + ۳ بم = 6 


۱۳ اك ك ۲ 


(۸) 


کر € به ...+ یر م = 


والقم | ا » ۰۰۰ > ار التی تحقق هذه العادلات جميعا تکون هی التقدیرات 
المطلوبة للبارامترات /0, » ب ۰ ... » ور وبالتالى تكون دالة القییز هی : 


۱ ا ول EE‏ )0 


۱۸ 


هذا مع ملاحظة أن مجاميع الربعات ومجاميع حواصل الضرب تقدر من العينتين 
کالاتی : 
۴ > مجموع الربعات لقم المتغير حح فى العينة الاو لی + مجموع ا ربعات لقم 
نفس التغیر فى العينة الثانية . 
وبا مٹل مجاميع الربعات الأخرى کو ج6 
۳ = جموع حواصل الضرب للمتغيرين سح ہل فى العينة الاول + مجموع 
حواصل الضرب لنفس المتغيرين ف العينة الثانية 
وبالمثل مجاميع حواصل الضرب الاخری ےی (ہ ع# دد) 
اما التباينات والتغايرات فنحصل عليها بالقسمة على درجات الحرية وهی 
کے + ی کر ۳۵ 

وإيجاد هذه القم ثم حل العادلات (۸) يحتاج إلى ال حاسب الالکترونی توفيرا 
للجهد وضمانا للدقة والسرعة 5 


النقطة الحدية : 
کا فى حالة المتغير الواحد ء من الطبيعى أن نأخذ متوسط ا جتمعین كنقطة حدية 


تفصل بینهما » وعلى ذلك تقدر النقطة الحدية د من العينتين کالاتی : 


لقو 
۳ أن رس + سس ( 0( 
۱ 


ومکذا نکون قد حصلنا على دالة التمييز (۹) والقيمة ا حدیة )٠١(‏ . فإذا حصلنا 
على قیاسات ٠ EE‏ سم لعينة جديدة » يمكن بالتعویض بهذه 
القياسات ف الدالة (۹) ثم القارنة بالعدد د أن نقرر ما إذا كانت العينة تنتمى 


إلى المجتمع ١‏ أو إلى المجتمع ب . 


احال خطاً التقسم PROBABILITY OF MISCLASSIFICATION‏ 
يبقى أن نقدر (حتال خطأ لتقسم لدالة اقییز التى أوجدناها . وکا فى حالة 
التغیر الواحد تکون اکبر قيمة هذا الاحتال هى العطاة بالصيغة (۲) وهی : 
۵ 


(۱٩۳ ) > 6( ل‎ 
0 


حيث 6۰06 تعطيان بالصيغتين (4) » (5)» ويمكن إثبات أن 5 تقدر من العينتين 
0 
کیا بلى : 


68 ۱ ك ۱ یہت 
تقدير ‏ ع (نه + ی ۲) ۶ 1 فر حيث ف = سب - سح (۱۲) 


م م 
0 


٠‏ حر الوسط اخسایی للمتفیر سحر فى العينة الأولى 


> س الوسط الحسابى للمتغير سح فى العينة الثانية . 
والاحتال (۱۱) يمكن إيجاده من جدول المساحات أسفل النحنی المعتدل القیاسی 
وهو يشير إلى درجة الثقة فى دالة القییز » ویعتبر التقسم جيدا بدرجة عالية إذا 
لم يزد هذا الاحتّال عن ۷ . 
ملاحظات : 

)١(‏ إذا كانت دالة اتمييز هی د سب » سس . ... » حر ) والقيمة الحدية 


در وحسبنا من أزواج العينات القيمتين د (سا. سح بت خر 


CA 


درک 22 2 ك٣)‏ فینبغی أن تکون إحدى هاتین القيمتين آکبر من د. 
والآخری أصغر منها . 
0 ۰ سے ۶ 
(۲) إذا كان كل زوج من متوسطات ا جتمعین متساوین (للر = للهر) أو 
متساويين تقريبا فلا أمل ف العثور على دالة تميز بين اجتمعین بكفاءة . وطذا تجب 
العناية باختيار المتغيرات التى تستخدم فی دوال القییز بحيث تكون هناك فروق 
(۳) استخدام الحاسب الآلى فى هذه الدراسة أمر ضرورى لسرعة ودقة ما 
نريد التوصل إليه ء .خاصة وأننا نضطر فى كثير من الحالات إلى تجربة مجموعات 
مختلفة من المتغيرات لاختيار الأصلح منها . وهذا يتطلب مشقة كبيرة يغنينا عنہا 
ار 
مثال (۱۳ - ۸ : 


فى دراسة لتوزيع بكتريا النيترو جين ممه طهه۸2 فى التربة كان الطلوب معرفة 
مدى دقة التنبو بوجود أو عدم وجود هذه البكتريا فى التربة » أو بمعنى آخر 
المطلوب إيجاد دالة خطية تميز التربة التى تحتوى على هذه البكتريا من التربة التى 
لا تحتوى عليها » وذلك باستخدام ثلاث خواص كيميائية للتربة هى : 
سہ = الأس الأيدروجينى ام » سح > كمية الفوسفات الوجودق 
سے = ا حتوی الكلى للنيتروجين . وقد أخذت عینة عشوائية حجمها ده - ۱۰۰ من 
تربة لا تحتوى على هذه البكتريا وعينة عشوائية حجمها ده, = ۱۸٦‏ من تربة 
تحتوى علیہا . وقيست كل وحدة من وحدات العینتین من حيث هذه ا خواص 
الثلاث وحسبت الفروق ف = سر - سر بين أزواج المتوسطات فى العينتين 
فوجدت کا یل : 


ف = ۸: ٤ار‏ ف = ۰۰۸۲۱ ۰ ف = ۰۰۸۲۱ 


وحسبت مجاميع الربعات ۲ _ لكل من التغیرات الثلائة » ومجاميع حواصل 


ا 
25 


NEE ۱,۰۳ aE 
۳۳ ۳ 


¢ 


۹ ۰,۲ ۰ گے 2< ۱۹۸ وه ۴ = ۰,۰۵۱ 

وبذلك كانت العادلات العتادة کالاتی : 

۱ + ۰,۲۲۹ ماع ۰,۱۹۸ ما د ۰۱۶۰۸ 
۳٣٣ ۲ ۱‏ 

۰,۰۸۲ = یھ‎ ہ٥‎ + ۵ ۱,۰۳ + O ۹ 


۰۰۸۲۲ = 0 ۲,۹۲ + (O ۰,۰۵۱ + ۸ 


استخدم الحاسب الالکترونی فى حل هذه العادلات فأنتج القم الاتية : 


٠,٠٥۳۱۰ = ۰۰۱۱۲۲۹ = |‏ ل = ٠,۰۱۹٦۰‏ وبذلك كانت دالة 


اقییز هی : 
دوس بے سمس ع = ۲۲۹ر سا + ١١وره‏ صن + ٦۹رتس‏ 
ويمكن حساب النقطة ا حدیة د من الصيغة .)١۱١(‏ 

نقدر أكبر احتال لخطأ التقسم بہذہ الدالة کا يلى : 


ادف = ۱4۱۸۷۰۱۱۱۲۲۹ + ۵۳۹۰ی ۱۸۲۱۴ 21945 ۱۸۲۲ی 
= ۲۱۷۹ ۰,۰ 


ھ٢‎ 


۵ 001 
من (۱۲) : قيمة - مقدرة من العينة = ۱۰۰۷ + ۱۸۲ - ۲ × ۰۰۲۱۷۹ 
0 


اتی 

۳5 6 
من (۱۱) آکبر احتال حطاً التقسم = ل (© > ) 
۲ 0 


ل (ع > 06,۲۳۸ 


= ۱۰,۷۰ (من جدول الساحات آسفل المنحنى العتدل القیاسی) 


قد یکون من الناسب مقارنة هذا الاحتال باحتال خطاً التقسم الناشیء من 
دالة تمييز استخدمت واحدا فقط من ال ڈگ الثلاث . 


نضرض أننا ننا استخدمنا التغیر س فقط . لدينا : 
لوك رار یت 


الانخراف العیاری = ۷ عدي للد 6 . 
۳۳۹ 


ل وی کے 
وهذا تقدیر 0 . 
گے قد ل rk‏ اتن دوقع ہی 
0 ۲ ۷ 1۱۲۵ ۰,۰ 


7۱۲,٩۹۲ = 


o 


وإذا استخدمنا التغیر حح فقط نجد بنفس الطريقة ما لى : 


ل ہم یئ > ل E)‏ > مهرم > ۲۸,۱ 
06 


أما إذا استخدمنا المتغير سد فقط فان 


1۳٣۰۹ = (, 61 > E) ك8 9 = ل‎ 


ویتضح أن أفضل دالة تمييز تؤسس على متغير واحد فقط هی تلك التى تستخدم 
. المتغير سح ویلیہا تلك التى تستخدم المتغير مح ثم تلك التى تستخدم التغیر سح 
وهذه الأخيرة تكون دالة ضعيفة للغاية لا يجوز الاعتاد علیہا . على أن دالة المييز 
المركبة من المتغيرات الثلائة معا هى أفضلها جمیعا . 


(۱۳ - ”) اختبار تساوى أزواج المتوسطات - اختبار ت" 


كا سبق الذكر فى الملاحظة (۲) بالبند السابق ينبغى أن تكون المتغيرات التى 
تستخدم فى إعداد دالة القييز هى تلك المتغيرات الأكثر قدرة على القييز بين اجتمعین 
أى التی تختلف متوسطاتها فى ا جتمعین اختلافا معقولا . ولذلك یہمنا فى اختیار 
هذه المتغيرات أن نبحث دلالة الفروق بین أزواج التوسطات فى العينتين » فإذا 
كانت هذه الفروق ليست ذات دلالة بمعنى أن أزواج التوسطات فى امجتمعين 
متساوية ء لا تكون دالة الفييز قادرة على فصل ال جتمعین . أما إذا كانت تلك 
الفروق جوهرية فان فرصة دالة المييز فى تقسم ا جتمعین بكفاءة تكون كبيرة . 

وهناك اختبار ابتكره هوتلنج ع«زذااء:110 يسمى اختبار ت٠‏ يمكننا من اختبار 


ء 6۲ 


الفرض الصفرى الر کب عن تساوى كل زوج من المتوسطات > أى اختبار الفرض 
الصفرى : 


بر = لز میع ر = ۰۱ ۰۲ ۰۰۰۰ ۵ (۱۳ 
ویعتمد هذا الاختبار على تحلیل التباین للمتغیر ع ار سر إلى م ركبتين : « بين ) 
و« داخل » ا جتمعین کالاتی : 


ل ل 
۶ (داخل العينات) = ال ال ارا © 


= ع ار ف بدرجات حرية ر حول - ۶(۱ ۱) 


(تنتج الصيغة الاخ من ضرب العادلات (۸) فى 0 © ل0 ۰ .۰۰ ل0 ثم 


۲ 


الجمع مع وضع ار بدلا من ر » فر بدلا من قر ۰) . 


© ” (بين العينات) - اے سا )2 ر فے)' بدرجات حرية ك )٠١(‏ 


وقد أخحذت لك كدرجة الحرية بين العينات لأن التقديرات ا اختيرت على أساس 
تعظم النسبة بين ۴ ۲ بين العينات ) » ۲ © ( داخل العينات ) . 


فى الخال #السابق نجد ما یل : 


© ۲ (داخل العینات) = ع ار ف 


= ۰,۰۲۱۷۹ (سبق حسابه) بدرجات حرية ۲۸۲ 


6۲ ۵ 


٢‏ (بین العينات ) ۷ گید )2 أ ف" 


رہ + رہ 
۱ ۲ 


۱۸۲ × ٠٠١ ے‎ 
۱٦ 


"6,۰۲ ۱۷۹( 


۳ بدرجات حرية‎ TAA 


وینشاً لدينا جدول التباين الآتى . 


الجدول (۱۳- ۲) 


تحلیل التباين لدالة. القييز - اختبار بت ۲ 


HK 
۱۳۳,۱ 2 ۰۰۰۰۰۷۷ + ف = ۲۹ید‎ 


هذه القيمة أكبر بكثير من القيمة الحرجة ف,. . ربب التى لا تزید عن 
۸ فهى ذات دلالة عالية وتدعونا إلى رفض الفرض الصفرى عن تساوى أزواج 
التوسطات ف ال جتمعین » وهذا ما يجب أن يكون إذا كانت دالة الفييز ذات كفاءة 


ات 


یلاحظ أنه إذا ظهر أن ف, غير ذات دلالة فان دالة القييز تفشل فى فصل 
الجتمعين وینبغی حینشذ البحث عن متغیرات أخرى أو البحث عن دالة أخري غير 
خطية فيما لدينا من متغيرات . 
(۱۳ - ع) استخدامات دالة ایز : 

إن دالة اقییر هی وسيلة لدراسة مدى تداخل ا جتمعات فى بعضها أو مدى 
تباعدها عن بعضها . ولهذه الدالة ثلائة أنواع من الاستخدامات تتلخص فيما یل : 
).0 التقسم والتشخیص : ۱ 

يتبين هذا ادف من الثال القدم فى بداية هذا الفصل حيث استخدمت دالة 
للتمییز بين الناطق التی حتوی بترولا والناطق التی لا حتوی عليه مستعينة بخمسة 
متغیرات جيوفيزيائية » و کذلك من الثال (۱۳ - ۱) حيث أعدت دالة فى ثلاثة 
متغیرات كيميائية تقسم التربة إلى نوعين يحتوى أحدهما على بکتریا النيتروجين ولا 
يحتوى الآخر علیبا . كذلك إذا كان هناك نوعان من الحمى یتشابهان فى الأعراض 
فمن المفيد أن يكتشف الطبيب القياسات الجسمية والمعملية التى تساعده على الفييز 
بين نوعى الحمى وأن يعرف الطريقة المثلى لضم هذه القياسات فى دالة واحدة ء 
و كيفية تقدیر درجة الثقة فى تشخیص الرض : 
(۲) دراسة العلاقات بين اجتمعات : 

فمثلا » إلى أى مدی تختلف الاتجاهات والاستعدادات النفسية للمهندس الکفء 
عها ی رجل الاعمال الکفء ؟ أو هل یختلف الدخنون عن غير الدخنین اختلافا 
(۳) تعمم لاختبار ت : 
معتدلین ورغینا فى استخدام اختبار واحد للفرض الصفری عن تساوی متوسطات 


۷ 


هذین اٹ جتمعین بالنسبة جمیع هذه القیاسات فان دالة الفييز تمكننا من ذلك عن 
طریق اختبار ت" کا جاء بالبند السابق . 

هذا وتجدر الاشارة إلى أن الدراسة التى قدمت فى هذا الفصل عن دالة القییز 
تمعد إلى الحالات التی تتناول آکثر من مجتمعين » کا تمتد إلى الحالات التى تکون 
فيها دالة الفييز غير خطية . 


o۸ 


الفصل الرابع عش 


الطرق غير البارامترية 
NONPARAMETRIC METHODS‏ 


إن معظم اختبارات الفروض التي جاءت في الفصول السابقة كانت تتطلب 
افتراض أن للمجتمع الذى نعاين منه توزيعا معتدلا أو يمكن تقریبه بتوزيع معتدل » 
کا أن بعضها كان يتطلب افتراضات أخرى مثل تساوى التباينات أو استقلال 
العينات . وجدير بالذكر أن هذه الاختبارات يمكن الاطمئنان إلیہا حتي لو وجدت 
انحرافات بسيطة عن هذه الافتراضات غير أن هناك مواقف يستحيل فيها قبول مثل 
هذه الافتراضات وغذا كان من الضرورى أن تنشأ أساليب أخرى تبني على افتراضات 
اقل صرامة . وقد عرفت و الاسالیب بالطرق غير البارامترية أو بالطرق حرة 
التوزيع «۵مطاه‌ه dstribution-free‏ وهی طرق يمكن تطبیقها على مدی واسع من 
التوزیعات دون أن تفترض توزیعا محددا ما تتناوله من مجتمعات . وتوصف هذه 
الطرق بأنها غير بارامترية لأن أغلبها لا بهم باختبار أو تقدیر بارامترات ( أدلة ) 
اجتمع . 

وفضلا عن أن الطرق والاختبارات غير البارامترية تستخدم تحت شروط عامة 
للغاية وتعفيناً من القلق عن صحةالافتراضات فهی‌تتمیز بعدة آمور منہا : 
(۱) أا عادة ما تکون أسهل في الفهم والتفسیر من تلك الطرق القياسية التي 
تعمل کبدیل ھا . 

۳۹ 


(۲) أن ما تتطلبه من عملیات حسايية تکون عادة سهلة وسريعة . 
(۳) أنها لا تشترط أن تکون البیانات كمية ( عددية ) بل یکن أن تکون نوعية 
أو ترتيبية . 

ولهذا شاع استخدام الطرق غير البارامترية بالرغم من أنها لا تعطى نفس القدر 
من العلومات أو الدقة التي تعطیہا الطرق البارامترية المناظرة لها فهى بصفة عامة 
أقل كفاءة منبا . وإذا وجد موقف يمكن فيه تطبيق كلا الأسلوبين فينبغى دائماً 
استخدام الأسلوب البارامترى فهو الأكثر كفاءة . 

وقد مر بنا مثالان للاختبارات غير البارامترية جاء أحدهما بالبند ٦(‏ - ۷) عند 
استخدام اختبار ×" ۰ وجاء الآخر في البندين ٠١١‏ -7) و(۱۰- ۸) عند 
دراسة معامل ارتباط الرتب ( سبيرمان ) ودلالته » ونقدم فيما یل ستة من 
الاختبارات الأخرى الشهيرة . 


81015 7551 : ) اختبار التلاحقات ( للكشف عن عشوائية العينة‎ )١-194( 


إن جميع طرق الاستدلال الاحصاني لتي نوقشت في الفصول السابقة بنیت 
على افتراض أن العينات عشوائية وعلى أن التجارب التي نحصل منها على البيانات 
صممت على هذا الأساس . غير أن هناك حالات يصعب فيا تحديد مدى تحقق 
هذا الافتراض وينبغى حينغذ اختبار عشوائية العينة قبل التصدى لتحليل البيانات . 

وتلا هذه الحالات بصفة خاصة عندما نكون عاجزين كلياً أو جزئیاً عن 
التحكم في اختيار العينة . فمثلا في تقدير معدل الوفاة من مرض معين لا مفر 
من الاعتاد على سجلات سابقة وهذه لا تشكل عینة عشوائية بالعني الدقيق . 
كذلك ا حال حين لا يكون لنا خيار إلا الاعتاد على أى سجلات متاحة لاعطاء 
تنبؤات عن الأحوال الجوية أو دراسة حوادث الرور أو حين ناعذ وحدات صناعية 
بحسب ترتيب إنتاجها . 


٥ ۳٣ 


- ویعتمد اختبار عشوائية العينة الذی نقدمه هنا على نظرية تسمی بنظرية 
التلاحقات عص 61 مط التى تعتمد بدورها على الترتیب الذی سحبت به 
عناصر: العينة ٠.‏ ویهدف الاختبار إلى الکشف عما إذا. کانب‌هذا الترتیب عشوائیا أو 
یتخذ غطا مسا لا هکن أن نعزوه إلى الصدفة . 
اعتبر متتابعة تنقسم عناصرها إلى صنفین فقط . إن أى متتابعة جزئية تتألف 
من حد أقصي لعناصر متتالية من أحد هذین الصنفین تسمی تلاحقة . فمثلا إذا 
اخترنا ۱۲ شخصا وکان الخرف «ت» يرمز إلى أن الشخص « ذکر »اال حرف 
«ث» يرمز إلى “أن الشخض أنثي فان التتابعة . 
۵ كه ثثث 2 ثاث ہہ ہك 
تشتمل على ٥‏ تلاحقات ‏ تتألف الأول من اثنين من الکافات ونقول إن طوها 
اثنان»وتتألف الثانية من ثلاثة من الثاءات ونقول إن طوها ثلاثة » وتتألف الثالثة 
من كاف واحدة .. .. وهكذا . 
وسواء كانت البيانات نوعية أو كمية.فإن. اختبار التلاحقات يقسمها إلى صنفين 
متنافيين. :.ذكور آو إناث - ية كفيبة أو غير معيبة - مریض أو غير مریض - ٠‏ 
فوق الوسيط أو تحت الوسيط .. وهكذا ٠.‏ 
لیکن به ا دیو وات 
ء ىہ = عدد الرات التي یظهر فیہا احرف الذی يرمز إلى أحد الصنفین . 
. = عدد 0 التي يظهر فيا ا حرف الذی يرمز إلى الصنف 


1 


| 
6 


ہگ ری مدا ےس و مر ےط وٹ 
لك ۱ 

إن اختبار التلاحقات رو سس الآتية . إذا كان بالعينة عدد قليل 
جداً من التلاحقات ۰ مثلا: 


٥۷۹ 


له ل كه لے كه كه له ث ث ث ث ث 
فإننا نشك في وجود تجمعات معينة أو نمط معين مم6:وم في عملية الاختيار إذ 
تشير هذه الحالة إلى أن عملية اختيار العينة لم تكن عشوائية بل تبدأ بالذكور ثم 
بالإناث . 

كذلك إذا كان هناك عدد كبير جداً من التلاحقات ء مثلا 

له ث كه ث كه ث كه ث كه ث له ث 


فإننا نشك فی وجود نوع من الفط الذی یتکرر 7 وتشير هذه الحالة اا 
إلى أن الاختيار لم يكن عشوائياً . 

ولذلك بيني اختبار التلاحقات على المتغير العشوايي س- الذى يعبر عن عدد 
وسطه الحسابي وتباينه کالاتی : 


۲ د . ل 7 


ن + ن 
۱ ۲ 


جس سے شس نیت نی نی 7 
۰ ۰ یک 0 فب ہے 
CO)‏ ار موہ 


ويمكن إثبات أنه إذا كانت کل من ده » ىہ لا تقل عن ۱۰ فان الاحصاءة 
ص = لک جج )۳"( 


يكون توزيعها قريباً من التوزيع العتدل العیاری . 
ونظرا لأن البيانات التي نحصل علا تكون بيانات عن متغير وثاب سح بين 


۲ھ 


التوزيع العتدل هو توزیع لمتغير متصل فان الصيغة (۳) تصحح كالآني تعويضاً 
عن هذا الاختلاف . 


صا = نے 43 


وتؤخذ العلامة السالبة إذا كان عدد التلاحقات (س) في العينة يزيد عن الوسط 
الحسابي ير المحسوب من الصيغة )١(‏ ء وتخذ العلامة الموجبة إذا كانت س تقل 
عن _ . هذا ويمكن الاستغناء عن هذا التصحيح وإهمال النصف إذا كانت العينة 
كبيرة . 

وحين تكون كل من نہ ء له, أكبر أو تساوى عشرة نكون أمام واحد من 
الحالات الثلاثة الاتية : 

١١‏ ) إذا كان الفرض الصفرى هو أن العينة عشوائية والفرض الآخر هو العكس 
فإننا نستخدم اختباراً ذا جانبین ونرفض الفرض الصفری عند مستوى الدلالة 
۵ وه إذا وقعت القيمة المشاهدة [لإحصاءة €3 خارج المنطقة : 


62 ) ۱:۹۱ - > ص‎ > ١,55( 


(۲,۵۸ > ص > ۲,۵۸) )1( 
وهذا بحسب ما جاء بالمثال ٤(‏ - ۳) في الفصل الرابع . ويمكن أن نوجد الناطق 


الناظرة لأى مستوی دلالة آخر من جدول الساحات أسفل المنحني العتدل 
العیاری . 


erf 


(ب) آما إذا كان عدد التلاحقات صغیراً وأردنا اختبار الفرض عن وجود نمط 
یفسر قلة هذه التلاحقات فان الاختبار في هذه الحالة یکون ذا جانب واحد هو 
الجانب الأيسر ونرفض الفرض الصفری عن عشوائية العينة لصا هذا الفرض عند . 
مستوی الدلالة ۰,۰۵ إذا كانت القيمة الشاهدة للاحصاءة )٤(‏ آقل من ل ۱,16 
ونرفضه عند مستوی الدلالة ۰,۰۱ إذا كانت تقل عن - ۲,۳۳ . راجع الخال 
CF‏ 

(ج) كذلك إذا كان عدد التلاحقات كبيراً وأردنا اختبار الفرض عن وجود 
نمط دورى فان الاختبار يكون أيضا ذا جانب واحد هي الجانيعهلايمن ونرفض 
الفرض الصفری عن عشوائية العينة لصا هذا الفرض عند المستوى ٠,٠٠١‏ ( أو 
۱ إذا كانت القيمة المشاهدة للإحصاءة )٤(‏ تزيد عن ١,٦٦‏ (أو ۲,۳۳) . 


:)١-95( مغال‎ 


أخذت عینة من ۳۰ شجرة درڈاء كانت قد زرعت من عدة سنوات على طريق 
زراعى فوجدت السابعة الآتية » حيث ص تعبر عن أن الشجرة مصابة عرض 
سو > تعر عن ال يا DE‏ الفرض 
بوجود تجمعات أى أن الأشجار المصابة تتجمع معا . 


ما ا او ال سای پا چا 
EE CFS‏ جا ےت 
اخل : 

لدينا س = ۷ ( عدد التلاحقات ) » له = ۲۰ ( عدد الأشجار السليمة ) » 
نه = ٠١‏ (عدد الأشجار الصابق . 


۲ 


نظراً لأن كلا من دم » نم لا تقل عن عشرة » يمكن اعتبار توزیع الإحصاءة 
)٤(‏ معتدلا معیاریاً . 


رت 


۱۰ ۷ ۲۰ × ۲ 2 


۱۶,۳۳ 2 ۱ + 


۲ گنوج 
2 


6۵ - ٠ + ۲۰( X ۰ 


0 + - ۱۶,۳۳ 
ا س 
۲,۳۸ 


بالتعویض في (4) : ص = #۷ 


الفرض الصفری : العينة عشوائية . 

الفرض الآخر : یوجد تجمعات . ( وإذن الاختبار ذو جانب واحد هو الجانب 
الايسر ) 

ما أن - ۲,۸۷ < - ۲,۳۳ نرفض الفرض الصفری عند مستوی الدلالة 
۱ عن عشوائية العينة ویکون لدینا دلیل قوی على أن الأشجار الصابة تقع 
في تجمعات غير عشوائية . 


حالة البيانات الكمية . 

لاختبار عشوائية العينة في حالة البيانات الكمية كأن يكون لدينا متتابعة تعبر 
عن أوزان حيوآن ينم سجلت فی فترات يومية أو أسبوعية » نستخدم نفس الأسلوب 
السابق إلا أننا في هذه الحالة نقسم ما لدينا من قم إلى صنفين بحسب وقوعها 
فوق الوسيط أو تحت الوسيط فنضع حرفا | مثلا ( أو علامة + ) لكل قيمة 
تزید عن الوسيط وحرفا ب ( أو العلامة - ) لكل قيمة تقل عن الوسيط مع 
الاحتفاظ بترتيب هذه القم . وإذا وجدت قم تساوى الوسيظ فإنها تمل وكأنها 


مم تكن . 


oro 


( نذکر أنه لایجاد الوسیط مجموعة من الأعداد نرتب هذه الأعداد تصاعدیاً 
أو تنازلیا ثم نأخذ العدد الذی في الوسط إذا كان عدد هذه الأعداد فردیاً » أو 
متوسط العددين الأوسطين إذا كان عدد الأعداد زوجياً ) . 


إن طريقة التلاحقات أعلى وأسفل الوسيط تفيد على وجه الخصوص في حالتين 
رئيسيتين أوهما اختبار الاتجاهات وثانييما اختبار الأماط الدورية . قاذا كلت 
متتابعة التلاحقات بحروف أغلبها !ثم بحروف أغلبها ب فإن هناك اتجاها إلى أسفل ء 
وإذا بدأت بحروف أغلبها ب ثم بحروف أغلبها | فإن هناك ميلا إلى أعلى . أما 
إذا كان الحرفان اء ب يتبادلان بشكل منتظم فان هذا يشير إلى وجود نمط 
دوری . 
مثال (۱۶ - ۲) : 

أخذ قطاع على أرض متملحة ء وعند نقط محددة منه قدرت نسب الغطاء النباتي 
لنوع من النبات بعرض ٥‏ سم من القطاع . سجلت ۰ من هذه النسب بالترتيب 
کیا بلى : 


FY ۲۷۸ ۳۳ ۲۷ ۲۷ ۶‏ ۱۸ ۳۰ ۳۵ ۲ ۲۷ 
I ۲۳ ۳۲ ۲٩ ۶‏ ۳۱ ۲۸ ۲۸ ۲۰ ۲۶ گا 
بی وو O EE‏ وٹ WW‏ یک وہ OE FF‏ 
۸ ۰ ۱۸ ۲۱ ۲ ۷۰ ۱۷ 
اختبر ما إذا كان هناك نمط تجمع للغطاء النباتي . 
اخل : 

الوسیط في هذه العينة = چ+(۲۳ + ۲4 = ۲۳,۵ 

( يلاحظ أن إیجاد الوسيط يستلزم أولا ترتيب الأعداد المعطاة تصاعديا أو 


2۳۹ 


تنازليا .) بوضع الرمز | بدلا من أى عدد يزيد عن ۲۳,۰ والرمز ب بدلا من 
أى عدد يقل عن ۲۳,۵ نحصل على المتتابعة الاتية : 


يبدو أن القیم الأكبر من الوسيط تيل إلى التجمع في أحد جانبي المتتابعة کا 
قیل القم الأصغر من الوسيط إلى التجمع في الجانب الآخر غير أن الحكم الموضوعى 
على ذلك يبني على اختبار التلاحقات کا یل : 


عدد التلاحقات س = ۰۱۰ ن = ۲۰ م ن ح ۲۰ 


Ye. X ۲۰ ٢ 

من (۱) ےل رر ےہا + ۲۱۳2۰۱ 

ا ب۲ 

X 5 4 ۰ ۰‏ » سی ج ني 
و اٹک کے شک سے ٩,۷۳۰‏ 
fo) f XE‏ = 0( 
0 - ۳,۱۲ 
ادرک 


۰ + ٥یم.‏ - ۲۱ 
من )٤(‏ : ص = سس = ۳,۳۹۵ 
۳,۲ 


الفرض الصفری : العينة عشوائية ( لا يوجد أى فط ) 

الفرض الاخر : هناك نمط تجمع » وإذن الاختبار ذو جانب واحد . 

ما أن - ۳,۳۰۵ آصغر من - ۲,۳۳ نرفض الفرض الصفری عند مستوی الدلالة 
۱ ونحكم بأن هناك نمط تجمع للغطاء النباتي . 


۷ھ 


حالة العینات الصغيرة : 

إذا كان احد العددین نم » به أو کلاهما اصغر من ۱۰ فلا يجوز التقریب 
بالتوزیع العتدل العیاری ٠‏ وي هذه الحالة نستخدم جداول خاصة كالجدول (YT)‏ 
علحق هذا الکتاب الذی یعطی احعال أن تقل عدد التلاحقات عن عدد معين 
س (على أساس صحة الفرض الصفری عن عشوائية العينة ) عند زوج مرتب 
من الأعداد رہ سس أى یعطی الاحعال : 
ل (س < س اف صحیح) عند (ن, » ن,) وحيث نې < نې 

وقد اعد هذا الجدول بحيث يكون الإحدائي الأول به, في الزوج المرتب 
إنه, » ده) أضغر من الإحدائي الثاني نم » أى أننا نرمز بالرمز ده لعدد. مرات 
ظهور ا حرف الذى يتكرر أقل سواء كان هذا ا حرف هو ا أو ب . أما إذا كان 

له, = لم فلا يوجد أى شرط . ونرفض الفرض الصفری عن عشوائية العينة عند 

الصفرى . 
مثال -١٤١(‏ ۳۳) : 
أنه في ۱۰ وعاء متتالیاً كانت مقادیر السائل باللترات كالآتي : 


هل نستطیع القول بان المقادير التي توزعها الالة تتغير عشوائياً ؟ 
اخل : 
الوسیط ای 


۰۳۸ 


۹ وإهمال العددین الساویین للعدد. ۳,۹ نحصل على التتابعة الاتية : 


۰ 


با "بع نت ين E‏ 
5 


۷ ح‎ Û » 
۲ 


مع ملاحظة أن ن آصغر من ن, وأن كلا منهما أصغر من ۱۰ 
من الجدول (۱۳) عند (ن, » نب = رکف ۷ء س = ۸ ند أن : 


لدینا س = ۸ (عدد التلاحقات) › ك کے 


ل (س < ]اف صحيح) = ۰,۷۳۳ 

وهذا الاحتال يريد عن ۰,۰۵ ولذلك نقبل الفرض الصفری جدود المتتابعة تبغير 
عشوائيا . 
)١ - ١ - ۱٤(‏ تطبيق آخر لاختبار التلاحقات : 

يستخدم اختبار التلاحقات في الكشف عن دلالة تأثير معالجة ما على متغير 
ما کا يتبين من الخال الآتي . 
متال )٤ - ١85١‏ : 

لعرفة تأثير هورمون ما على أطوال براعم أحد النباتات أخذت عينة عشوائية 
من ۲۲ من هذا النبات وقسمت عشوائيا إلى قسمين بكل منهما ١١‏ نباتا ووضعت 
النباتات تحت نفس الظروف فيما عدا أن نباتات أحد القسمين عوجت بامورمون 
وتركت باتات القسم الآخر دون معالجة ( مجموعة مراقبة ) . وبعد أسبوعين وجد 
أن أطواك<البراعم بالملليمترات کالاتی : 
المجموعة المعالجة : 51 ۲۸ ۳۷ 4١‏ لاه ره VA ٦٦‏ .لم ۱۲۱ ۱۲۲ 
مجموعة الراقبة : ۱۵ ۳۰ ۳۰ هخ ۹۱ ۱۰۳ ۱۳۲ ۱۳۵ ۱۳۷ ۱۶۱ ۱۹۸ 

ابحث ما إذا كان امورمون یعیق نمو براعم هذا التبات . 


۰۳۹ 


اخل : 
نضم جميع القم الشاهدة في ا حموعتین في متتابعة واحدة ونکتب عناصر هذه 
التتابعة بعد ترتیبها ترتیبا تصاعدیا ثم نضع ا حرف | نحت کل عنصر من عناصر 


VA 1Y 10 oN لاه‎ خ١‎ ١۳۷ ٣۳٣ ۳٠٣ ۸ Y1 (۵ 


3 £ £ £ £ ٤ £ 


۲ ۰. ہک‎ FF E PGs FF کی‎ 


۱۹۸۱٢١۱٣۱۳۷۱۳ ۱۴۳۲۱۲۲۳٣۰۰۳ ۸:۸۶۰ 


£ 3 00 


| ب ب 1١‏ ا ب ب ب بے ب 


الفرض الصفرى : المعالجة لیس ھا تأثير في نمو البراعم . أى أن البيانات مأخوذة 
الفرض الآخر : المعالجة تعيق نمو البراعم » وإذن الاختبار ذو جانب واحد . 
يمكن أن تسفر عنها التجربة تكون متساوية الاحتال ويتوزع هذان الرمزان 
عشوائيا . أما إذا كانت ا جموعتان هما عینتان من مجتمعين مختلفين نتيجة لتأثير 
المعالجة بالحورمون فان عناصر كل من ا جموعتین تميل إلى التجمع معا ويكون عدد 
التلاحقات قليلا . وعلى ذلك يمكن استخدام اختبار التلاحقات بالأسلوب السابق 
بيانه في الأمثلة الثلاثة السابقة . 


عدد التلاحقات س = ٩‏ ن = إا »ن ۱۱ 


۲ ۱ 


کر و وی 
۲۲ 


من (۱) : لل + ١١-١‏ 


)- 


)۲۲ - TED ۱۱ XII XY _ 


من (۲) : ر = 0,۳۸ 
۲٢١×٣٢٣ X ٣٢٣‏ 
ومنها 0 = ۲,۲۸۸۷ 
من ع ا 5 ةا حصي كين 
41>" 


ما أن - ٠,۸٦٦‏ أكبر من - ١,٦٦‏ لا يكون لدينا دليل ضد الفرض الصفری 
عند مستوى الدلالة ٠,٠٠‏ وإذن لا نستطيع القول من واقع هذه التجربة أن 
تمارين )١ - ١4(‏ 


(۱) التتابعة الآتية تعبر عن الوحدات المعيبة | والوحدات غير المعيبة ب التي صنعتها 
الة ما بالترتیب : 


اختبر عند مستوی الدلالة ۰,۰ ما إذا كان بالامکان النظر إلى هذه البيانات على 
أا عينقا عشگائية . 
(۲) الأعداد الآتية هى أعداد الطلاب الذین تغیبوا عن مدرسة في ۲۶ یوما متتالياً 


r FI 4 To رم‎ TY A ام‎ ۲۸ TY o ۹ 
۲۷ TA ۳٣٣ TY A FT. I FF لسن‎ FT YA ۵ 


۵ ۱ 


و مو عد موی الدلالة ۵ .وه ما إذا كاك وت الاتية مرتبه ھا 
عشوائياً : 


۷ ۳ ۰ ۱ ۱۲ هه ۱ یر عد عم بره 
o1 ۷۰ +٣۷ of ۲۳ ۲۹ ۸‏ 44 11 ۳۱ 


SIGN TEST : اختبار الإشارة‎ )۲ - ١4( 


حين نستخدم اختبار ت لاختبار فرض عن الوسط الحسالبي جتمع ( البند 
ےہ نے )١‏ وعند اختبار فرض تساوى متوسطی می مجتمعين ( البند 5 -- 5 - ۳) 
نشترط أن تکون ا جتمعات معتدلة . أما (ذا كان هذا.الشرط غير متحقق ولا عکن 
الدفاع عنه فلا مفر من الالتجاء إلى الاختبارات غير البارامتریة . ولعل أسهل 
وأسرع اختبار لذلك هو الاختبار العروف باختبار الاشارة » وهو یبنی على توزیع 


)١ - ۲ - ۱4(‏ اض یں عن متوسط مجتمع : 

نفرض أننا حصلنا على عينة عشوائية من جتمع متصیل ونرید أن نختير ما إذا 
كان هذا اجتمع وسظ لی معين یم = | . يبدا اختبار الاشارة بوضع الاشارة 
+ بدلا من كل .قيمة في العينة تزيد عن أ ووضع الاشارة - بدلا من كل قيمة. 
تقل عن | وإهمال الم التي تساوى ۱ . إذا كان الفرض الصفرى بير = | صحيحا 
وكان اجتمع مقاثلا نتوقع أن. يكون عدد الاشارات الوجبة مساویاً على وجه 
التقريب لعدد الاشارات السالبة . آما إذا بدا أن أحدهما أكبر ما ينبغى فإننا نرفض 
ذلك الفرض الصفرى . 

لیکن نہ » به رمزين لعددى الاشارات الوجبة والسالبة على الترتيب . إذا 
كان الفرض صحيحا فإن احتال أن تزيد أى قيمة مشاهدة عن العدد ا یساوی 


o4۲ 


احعال أن تقل عن ! وعلى ذلك فان كلا الاحتالین یساوی د ولذلك فان 
اختبار الاشارة یعرف متغیرا عشوائیا سح يعبر عن عدد الاشارات الوجبة ( أو 
السالبة ) في ده من العناصر . وإذا كانت القیاسات مستقلة یکون هذا التغیر توزیع 
ذى الحدين دلیلاه له » + حيث له هو حجم العينة بعد استبعاد القم التي 
حب سا أصغر العددين دې » بر أى أن : 

سے أصغر (في » سس 
ثم نحسب احفال أن يأخذ المتغير سح قیما تساوى أو تقل عن القيمة الشاهدة 


لو رسوسم 0 


على أساس صحة الفرض الصفری أن ح = ( وبالتا لی مر > ) . وإذا كانت 
٥۷‏ هى مستوی الدلالة الذی اخترناه فإننا نرفض الفرض الصفری عند هذا الستوی 
في حالة الاختبار ذى الجانب الواحد إذا كان : ا 

ل (س دح ) < يه ۱ 4 
ونقبله إذا زاد هذا الاحتال عن بن أو كان مساوياً لها . وفي حالة الاعتبار فى 
الجانبين نرفض الفرض الصفری إذا كان : ۱ 

١ ۱‏ ل سے س دم ۱ 4 

وحين یکون حجم العينة صغيراً «ه < ۱۰) نوجد الاحتال (۷) مباشرة من 
اد جداول احتالات توزيع ذى الحدين كالجدول (۳) بملحق هذا الکتاب ‏ أما 
إذا كانت ىہ أكبر من ٠١‏ ولا يتسع ها هذا الجدول فإننا نستخدم تقريب التوزيع 
المعتدل لتوزيع ذی الحدين الذي مر بنا بالبند (4 - 5) إذا توفرت شروطه » 
ونستخدم نفس مناطق الرفض کا في البند )١ - ١4(‏ الأخير . 


۳ھ 


مثال (۱۶ - 6 : 
الأعداد الاتية هی ۱۵ قياساً لعدلات الأوكتين في نوع من الجاسولين : 
۹۰١۸ ۹٦۶۹ ۹۹۸ ۹٦۳ 40,0 ۹٦۰۸ ۹۷ ۷‏ ۹۲۱۷ 
٦٦‏ ٦ر۹‏ ۹۷۸۱ ۹۷۸۷ ۹۸۰ 14,54 
اختبر عند مستوی الدلالة ۰,۰۱ الفرض الصفری أن متوسط معدل الاو کتین 
هو مم = ۹۸ ضد الفرض الآخر أن بير < ۹۸ . 
امحل : 
باستخدام قاعدة الاشارات سابقة الذ کر نحصل على الاشارات الاتية وعددها ۱4 


إشارة بعد إهمال العدد الذی یساوی ۹۸ . 


إذن کک = ۲ سم = ۱۲ من ۱6 ]شارة . 


ناغذ س = ۲ ( آصغر العددین ۲ ۰ ۱۲) . 


نختبر الفرض أن توزيع عدد الاشارات الموجبة هو توزيع ذى الحدين دلیلاه 
٤ء‏ ه,ء . إذا كان هذا الفرض صحیحاً نجد من الجدول ( ۳ ) عند ن = ۱4 


ل ( س٣‏ ) = Forel‏ وه لأقفيرة 


و هذا الاحتال أصغر من مستوی الدلالة ۰,۰۱ ولهذا نرفض الصفرى ونستنتج أن 
متوسط معدل الاو کتین يقل عن ۹۸ . 


٥٤٤ 


ملاحظة (۱) : 
استخدام تقریب آلتوزیع العتدل : 

في هذا الثال نظراً لأن به ج = به ١(‏ - حم = ١4‏ × += ۷ وهذا العدد 
أكير من خمسة » وحسب الاحصاءة )٦(‏ بالبند )٤ - ٦(‏ يكن تقريب توزيع 
ذى الحدين الذی لدینا بالتوزیع العتدل عن طریق الا حصاءة : 


+ - 
ومع ل ل كان 


0 
حيث بر = ن ح = ۷ 


۱,۸۷۱ = 1 × دوجو‎ Ce 


۲ © ےہ 
7۶ ۴ ۰ ۴ 
وعل أساس صحة الفرض نجد إن : 


۲ + لها 
TO 7 »‏ 


۰۲ 
وهدا العدد يقل عن - ۳۳ ۲ وإذن نرفض الفرض الصفری عند الستوی ۰,۰۱ 
ملاحظة (۲) : 


لواقع أن الذى یختبره اختبار الإشارة هو الوسیط ولکن نظرا لأننا افترضنا أن 
اجتمع متاثل فان الوسیط یکون هو نفسه الوسط الحسالى ء آما إذا لم يكن ا جتمع 
معائلا فإن اختبار الاشارة یکون اختباراً عن الوسيط ولیس عن الوسط الحسالي . 


: مقارنة متوسطی مجتمعين غير معتدلین‎ )۲ - ۲ - ۱٤( 
نفرض أن لدینا مجموعة من آزواج الشاهدات (سر » ص ) من مجتمعين‎ 


۶: 


متصلین غير معتدلین ونرید اختبار ما إذا كان مذين ا جتمعین وسطان حسابیان 
متساویان ٠ل‏ > ). بنفس أسلوب البند السابق ‏ يبدأ اختبار الاشارة بوضع الاشارة + 
أو الاشارة - لكل فرق فر = س_ - صر بحسب کون هذا الفرق موجبا 
أو سالباً ء وإهمال الحالات التی ينعدم فیها هذا الفرق . 

إذا کان الفرض الصفری ۳ - لل, صحيحا وكان كل من احتمعین متائلا" 
ينبغى أن يكون مجموع الإشارات الموجبة في العينة مساويا بالتقريب مجموع 
الاشارات السالبة ويكون احتال أن يكون الفرق ف موجبا يساوى احتال أن يكون 
هذا الفرق سالباً ویکون كلا الاحتالین مساوياً للعد ح = ل _ولذلك فإن الاختبار 
يعرف متغيراً عشوائيا له توزيع ذى الحدين دليله ج = _بشرط صحة الفرض 
الصفری . ويسير الاختبار بنفس الأسلوب الذکور/ في البند السابق . 
مثال ۱٤(‏ - ) : 

في دراسة لعرفة تأثیر نظام جدید في الرور جمعت البیانات الاتية عن عدد 
الحوادث التي وقعت في ۱۲ تقاطعاً من التقاطعات الخطرة ( على فرض أنها عينة 
عشوائية ) خلال ۳ شهور قبل النظام الجديد و۳ شهور بعده : 

قبل النظام الجديد : ٥ ٣‏ ۲۷ ۳ ۳ ۳ . 4 ۱ ۰ 4 ۱ 

بعد النظام الجديد : ۱ ۲ ۰ ۲ ۲ ۷ ۲ ۳ ۳ ۳ ۲ ۰ 
ابحث عند مستوی الدلالة ۰,۰۵ ما إذا كان النظام الجديد له أثر في تقلیل الحوادث 
عند تلك التقاطعات . 
الحل : 

باستخدام قاعدة الاشارات للفروق نحصل على الإشارات الآتية وعددها ۱۲ 

+ + + ++ + ساب ا سباي 


له = ١١‏ له = ۲ من ۱۲ إشارة 


الفرض الصفری ف : ل = ئل متوسط عدد اخوادث واحد في الحالتين 
ف :م > 

ناخذ ج = ۲ (اصغر العددين ۰۱۰ ۲) 

نختبر الفرض أن توزيع عدد الاشارات السالبة هو توزيع ذى ا حدین دلیلاہ 
۲ء . إذا كان هذا الفرض صحيحاً نجد من الجدول (۲) عند ىہ = ۱۲ 
ہو تیان 

۲ 

ل ( رد ۲) = ہد ۱۱و = ۰,۰۱۹ 
وهذا الاحتال أقل من ٠,٠١‏ وإذن نرفض الفرض الصفری عند مستوى الدلالة 
١,٥‏ لصاح الفرض الآخر ونحكم بان النظام الجديد قد أثر في تقليل عدد 
الحوادث عند التقاطعات الخطرة . 


(۱) فی إحدى التجارب المعملية نتجت ۱۸ قيمة لمعامل الاحتكاك بین الجلد 
وأحد المعادن وكانت هذه القم کالاتی : 

۰ , ۵ ۵ وج ۷ .۰ 66 ۰ 0ر ۰ا"‎ و٤۸‎ ONÎ 
۰۰۸ ۰,۹ ر٦٦‎ ۰۷ 9ر ار‎ ۰ , ۵ ۵ OI ۰:۰۸ 
استخدام اختبار الاشارة عند مستوی الدلالة ۰,۰۵ لاختبار الفرض الصفری أن‎ 
۵ متوسط معامل الاحتکاك | وهر. ضد الفرض الآخر أن بل‎ 

۱( الاتی هى أعداد الحفريات التي وجدها اثنان من علماء الآثار في بقایا 
مساکن أثرية على سفح جبل في ۳۰ يوماً : 
فا ول بر الأ جا می اذ و کر 3 ,۲ 
[97:780++۸6پکمٹمی ,1‏ ۷۶۷۶ اف" 


OEE‏ رر رجگ 
E AY OU + +11‏ 


استخدم اختبار الاشارة عند مستوى الدلالة ٠,۰۱‏ لاختبار الفرض الصفری 
أن العالین على نفس الكفاءة في العثور على الحفريات ضد الفرض الاخر أن العام 
الأول أفضل . 

(۳( أعطى كل من ٠١‏ مرضي نوعان من المهدئات ا ب والجدول الاتی 
یعرض الزيادة في مدة النوم بالساعات . هل الفرق بین نوعی الهدئات ذو دلالة ؟ 


Î‏ ویو فرص یھ یہ کر ی اكيت عم 
ب : لزه لارا وره ارا -۔ایه. كر" ٣,۷‏ وره ره ر٢‏ 


: اختبار ويلك وكسن للمقارنات التزاوجية‎ )۳ - ٠٤( 
WILCOXON TEST FOR PAIRED COMPARISONS 
يحدد أياً من اجتمعین‎ )۲ - ۲ - ۱٤( إن اختبار الاشارة الذی ورد بالبند‎ 
. المأخوذة مهما العینات هو الأكبر في التوسط ولكنه لا حدد مقدار الفرق بینہما‎ 
والاختبار الذی حدد كلا الاتجاه والقدار هو ذلك العروف باعتبار ويلك وكسن‎ 
للمقارنات التزاوجية » وهو فضلا عن هذا أكثر حساسية من اختبار الاشارة في‎ 
الکشف عن وجود فرق بين متوسطی مجتمعین توزیعاهما جهولان . وتتضح آهمية‎ 
هذا الاختبار في ا حالات التي لا تنطبق فیها شروط الاختبار القدم في البند‎ 
. )۷ -۸( 
تفرض آننا حصلنا على ده من أزواج القم (٣ى » صیر) . ولیکن فر = سر - ص‎ 
هی الفروق بين هذه الأزواج . لاختبار الفرض الصفری بل = بل عن‎ 
تساوى متوسطى ا جتمعین يبدأ اختبار ویلکو کسن بإهمال الفروق المساوية للصفر‎ 
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ثم ترتیب الفروق الباقية بصرف النظر عن إشاراتها أى بحسب القم الطلقة هذه 
الفروق » فتعطی الرتبة ۱ لأصغر فرق في القيمة الطلقة وتعطی الرتبة ۲ للفرق 
التالى في الصغر وهکذا . وحين تساوی القم الطلقة لاثنين أو أكثر من هذه 
لفروق یعطی لكل منهما متوسط الرتب التي كانت ستعطی لو كانت هذه الفروق 
متمیزة . 

إذا كان الفرض الصفری ل = لل صحیحا نتوقع أن یکون مجموع الرتب 
المناظرة للفروق الوجبة في العينة مساویا بالتقریب مجموع الرتب الناظرة للفروق 
السالبة . لنرمز إلى هذين المجموعين بالرمزین “, » ۲ على الترتیب » ولیکن 

س = آصفر 6 » 2) 

نطراً لأن س تتغير من عينة إلى أخرى فإننا ننظر إليها على أنها قيمة مشاهدة من 
متغير عشواني س . إن هذا المتغير له توزيع معروف متوسطه وتباينه كالآتي : 
سر عفرن + ) ۹9 
۰ > نف رن ۱ ۵۲ +0 ۹ 

وعلی ذلك تبني قاعدة الاختبار على إيجاد احتال الحصول بالصدفة وحدها على 
قيمة تساوی أو تقل عن قيمة س الشاهدة أى على إيجاد الاحتال ل «سدرچ سم . 
ونظراً لصعوبة إيجاد هذا الاحتال فقد أعدت جداول لإعطاء القم الحرجة لتوزيع 
المتغير س- ومنها ا جدول (4 ۱) بملحق هذا الكتاب وهو يعطى القيمة الحرجة عند 
له ده » ٩‏ » ۰۰۰ ۳۰ عند كل من مستويات الدلالة ہر ٢٥‏ ,ٹس 
٠٥‏ ,. للاختبارات ذات الجانب الواحد وعند كل من مستويات الدلالة ۰,۰۲ » 
٠,٠١‏ ١٠,ء‏ للاختبارات ذات الجانبين » وأى قيمة مشاهدة س تقل عن القيمة 
المذكورة في الجدول تكون ذات دلالة عند المستوى المذكور وتدعو إلى رفض 
الفرض الصفرى وذلك لأن هذا الجدول يعطى قم س حيث الاحتال ل (س ات ) 
يكون أصغر من مستوى الدلالة المذكور . 
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وفي الحالة التي تزيد فما ده عن ۳۰ ولا یتسع ها الجدول (۱4) نستخدم 
الا حصاءة . 


یے۔ ج2 ۰۱ نے 05 


۷ رن + ۵ ات +ں 


٤ 
. التي يقترب توزیعها من التوزيع العتدل العیاری‎ 
: )۷ - ۱ ١( مثال‎ 
الأعداد الدونة بالعمودین الثاني والثالث من الجدول الي هی متوسطات آعداد‎ 
الوالید في الرة الواحدة لسلالتین من فيران التجارب كانتا محفوظتین في مستعمرات‎ 
: ۱۹۲ كبيرة في الولایات التحدة » وذلك في الأعوام التسعة من ۱۹۱۲ إلى‎ 
السنة السلالة رآ السلالة (ب) ف الرتب (مع‎ 
اهمال الاشارة)‎ 


۹ .,۳۲ + ۳۹ ۲,3۸ ۱۹۹ 

۱۵۷ ۲,۹۰ 9 + ۹ر ۸ 

۲ ۳ + 1,۴۹ 0 ۱۹1۸ 

۱۹۹ 1,۹۰ ۲,۸۰ وا ۳ 

۷ ام‎ + Y,AY EGE: ۱۹۲۰ 

۲۰۷۷۰٠ ۹۲۱‏ ص1 رہ ۱ 

٦ +7 ۲,۸ ۲,۸ ۱۹۲ 

۱۹۳۳ ۲,۹۸ ۲,۸۹ ی 5 

٤ 000 ۲,۷۸ ۲,۸0 ۹6 

اختبر عند مستوى الدلالة ۰,۰۱ ما إذا كان متوسط الخلفة للسلالة | يزيد 

عنه في السلالة ب . 


۵ ۵ ٠ 


ال : 

نحسب الفروق فر بين كل زوج من الشاهدات ( السلالة | - السلالة ت) 
مع الاحتفاظ بالاشارة الوجبة أو السالبة کا هو مبین بالعمود الرابع . نرتب الفروق 
من الأصغر إلى الاکبر بصرف النظر عن الاشارة کا هو مبين بالعمود الأخبر : 

لدینا له = ۹ ( عدد آزواج القم في العينة ) 
ىر = ٤٤‏ ( مجموع الرتب الناظرة للفروق الموجبة ) 
(١ = ۴‏ مجموع الرتب الناظرة للفروق السالبة ) 

نأحذ س = ١‏ ( أصغر العددين 44 )١‏ 

من الجدول )١5(‏ وعند ىہ = ۹ء 0 = ۰,۰۱ نجد القيمة الحرجة ۳ وأى 
قيمة س تساوی أو تقل عن هذه القيمة تكون ذات دلالة عند الستوی ۰,۰۱ 
وما أن س = ١‏ < ۳ فإنها تكون ذات دلالة وتدعو إلى رفض الفرض الصفرى 
ونستنتج أن متوسط الخلفة في السلالة (ا) أكبر منه في السلالة (ب) . 
ملاحظة )١(‏ : 

في هذا المثال يحق لنا اعتبار أننا بصدد مقارنات تزاوجية وذلك بملاحظة توازى 
التغيرات في السلالتين معا خلال السنوات التسع . ففي السنتين ۱۹۱۷ء ۱۹۱۸ 
وهما سنتا حرب في الولايات التحدة وف العالم كله » أدى النقص في الرعاية وفي الغذاء 
إلى قلة عدد الذرية في السلالتين ثم تحسن هذا العدد بمجرد تحسن الظروف . كذلك 
نلاحظ أنه في العام ۱۹۲۲ كان هناك هبوط في الذرية في كلا السلالتين » مما يشير إلى 
أن التغيرات ترجع إلى أسباب بيئية . ولهذا يكون من المناسب تناول هذه البيانات على 
آنبا مقارنات تزاجية العامل الثابت فيا هو عامل السلالة أما السنوات فهى عامل 
التكرارات . 


ملاحظة (۲) : 
يمكن استخدام اختبار ويلكوكسن للمقارنات التزاوجية لاختبار الفرض 


أهه 


الصفری أن الفرق بين متوسطی مجتمعين يأحذ قيمة معينة » مثلا بين - بل 1 . 
ولا يختلف الإجراء المطلوب عن الاجراء السابق الا في أننا نطر ح العدد ١‏ من كل فرق 
۳ قبل إعطاء الرتب 7 یی الخال الاق 0 

+ 8-95١ مثال‎ 


كان هناك ادعاء بأنه إذا أعطى طالب في الستوی الرایع عینات من امتحانات 
CRS‏ نت ود تھی 
رو تچ وص یہی ری 
امتحانات سابقة لواحد فقط من كل زوج ( اختير بطريقة عشوائية ) قبل الامتحان 
بأسبوع وسجلت درجات الامتحان الهايي في العمودین الثاني والثالث من الجدول 
الاتی . اختبر عند مستوی الدلالة ۰,۰ الفرض الصفری أن سل - ير = 
ضد الفرض الاخر أن بل - بل < .ه 


الزوج بامتحاتات بغير امتحانات ف ف - ٥.‏ الرتب 
سابقة صابقة رمع إهمل الاشارة ) 

° ۲۸ ۳۲ 9.۹ ۱ ۱ 
٦ ۳۱ ۸۱ o£. 1۲1 ۲ 
۹ ۷ -و ۲ و‎ ۸۸ 1۳ ۳ 
۳,۵ ۳۷ ۷۷ 0.۲ ۹ھ‎ 1 
۲ سالا‎ ۳۷ 1:۲ 32 0 
۸ ۳- ۲۳- AY ٦٠ ٦ 
۳,۰ ۲۷ ۳۳ o۸ ٥۹۱ ۷ 
1 ° ۷۹- ما ا لوم‎ ۷۹ ۸ 
+ ۳۷+۴ ۱۳ or. or ۹ 
۱ ۱ ۵ھ ۲ اه‎ ۱۰ 


85۳ 


لدینا ن = ۱۰ (حجم العينة) ۔ 
و ۴ كه + o‏ += ۱۰,۵ 


+ 


۶۵ لح‎ +٠٠١ + ار هر"‎ ۵ f. 

نأخذ س = ٠٠,١‏ ( أصغر العددین ١ر١٠‏ 2 44,9) ٠‏ 
من الجدول (۱4) وعند ن = ۰۱۰ 0 = ٠,٠١‏ نجد القيمة الحرجة .١١‏ 
ها أن سه = ٠١,١‏ < ۱۱ نرفض الفرض الصفرى ونستنتج أنه ( في المتوسط ) 


)١(‏ بالجدول الآتي الأوزان بالكيلو جرامات خمسة آشخاص قبل أن عتنعوا 
عن التدخين وبعد ه أسابيع من امتناعهم عنه : 
٩9 ۹9 (١۱)‏ 0( ره 
قبل o۲ ۹ ۸۰ ٦‏ 5ه 
بعد ۷۱ ۸۲ ۸ ٦‏ ۹ 


استخدم اختبار ويلك وکسن للمقارنات التزاوجية عند مستوى الدلالة ۰, 
لاختبار أن الامتناع عن التدخين لیس له تأثير في زيادة الوزن ضد الفرض الآخر 
أنه یزید الوزن ۔ 
(4 ۱ - 4) اختبار الاتجاه : TEST FOR TREND‏ 
لیکن ہ متغيراً عشوائياً ء م متغيراً ریاضیاً ( کا في الفصل التاسع عن 
الاحدار الخطى البسيط ) . كثيراً ما نتساءل : إذا ازدادت قم س فهل تزداد معها 
قم صہ ( اتجاه موجب ) أم تنقص قم صد ( اتجاه سالب ) ؟ أى أننا نريد اختبار 
الفرض الصفری أنه لا یو جد اجاه ؛× ضد الفرض الآخر بو جود امجاه مو جب أو 
سالب أو بوجود اتجاه بصفة عامة . 


oof 


إذا توفرت الافتراضات المذكورة في الفصل التاسع ( خطية العلاقة بين سح ص 
واعتدالية توزیع التغیر العشوايي صح) فإننا نتبع الأسلوب البین بذلك الفصل ء 
آما إذا لم تكن متوفرة فیمکننا أن نستخدم اختباراً بسیطاً یعرف باختبار الاتجاه . 

وعلی فرض أن لدینا به من أزواج القم (سر » صر) ناتجة من عينة عشوائية 
فإن هذا الاختبار يبدأ بترتیب قم س ترتیبا تصاعدیا ثم ملاحظة قم صد الناظرة . 
في حالة وجود اتجاه موجب ينبغي أن ترداد قم ص مع ازدیاد س . أما ذا لم 
يوجد اتجاہ فإن قم ص تسلك سلوکا عشوائیاً دون أى رتابه ی دون أن یکون 
هناك نسق معين . والمؤشر لذلك هو عدد الاستبدالات 28252051610825 في 
التغیر ص أى عدد الرات التي لا تکون فيا قم ص في مکانبا الطبیعی من التزاید 
أى حين تسبق بعض هذه القم قیماً أصغر منها . ولذلك فإن الاختبار یعرف متغيراً 
عشوائيا سح يعبر عن عدد الاستبدالات ثم يحسب الاحتال : 

ا رہ ہیں 00 
على أساس صحة الفرض الصفرى بعدم وجود اتجاه وحیث سا هی عدد 
الاستبدالات الشاهدة في العينة . فإذا كان هذا الاحتال أقل من مستوی الدلالة 
الذى نختاره فإننا نرفض الفرض الصفری عند هذا المستوى لصا الفرض الآخر . 
وقد أعدت جداول للاحتالات المتجمعة البينة بالصيغة (۱۳) ومنبا الجدول )١١(‏ 
بملحق هذا الكتاب الذى يعطى هذه الاحتالات لقم ىہ = ”2 4 Cons‏ ۳۲۰ 
بالنسبة للمتغيرات المتصلة . 


مثال (3854--4): 


و جدت البیانات الاتية مع ملاحظة آن سس وضعت مرتبة تنا تفاع" وأن ص 
مھ هافك E‏ 
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es 38 ہو‎ ۰ 97٤ 
۳۰,۶ ۲۹۷ ۲۸,۲ ٣۳٣,۲ ۲۹,۲ : مقدار ا حصول (ص)‎ 


اختبر عند مستوی الدلالة ۰,۰۵ ما إذا كان مقدار احصول يزداد بازدیاد مقدار 
الاشعة . 
ال : 

الفرض الصفری ف : تعریض البذور للاشعة لا يؤثر فی ا حصول . 

الفرض الآخر ف : یوجد اتجاه موجب (ص ترداد بازدیاد س) . 

نحسب عدد الاستبدالات کالانی : 

العدد ۲۹,۲ یسبق العدد ۲۸,۲ ( استبدال واحد ) . 

العدد ۳۰,۲ یسبق العددین ۲۸۲ ۲۹۷ استبدالین اثنين ) . 

إذن عدد الاستبدالات س = ۳ في به = ه من القم الصادية . 

من الجدول (۱۵) عند ره = ه » س = ۳ وعلى أساس صحة الفرض الصفری 
نجد أن : ل ہس < ۳ = ۰,۲۲ 
وهذا الاحتال أكبر من مستوى الدلالة »۰,۰ وعلى ذلك لا نستطيع رفض الفرض 
الصفرى ونستنتج أنه في حدود هذه التجربة ليس للأشعة تأثير جوهرى على 
محصول الشعير . 
ملاحظة : 

إذا اشتملت العينة على ۲ من القم المتساوية للمتغير ص نحسب عدد الاستبدالات 
كا سبق ثم نضيف إليه العدد ۲-۱ (0 - )١‏ وهو متوسط الاستبدالات في حالة 
ڳلدیل ۲ من الأشياء . فمثلا إذا وجدت قیمتان متساويتان ی ۲ = ۲ نضيف 
العدد × ۲ × ۱١‏ = وإذا كانت ۲ = ۳ نضيف العدد << ۳ × ۲ = ٣‏ 
لكل ثلاثة قم متساوية وهکذا . 


۵ ۵ ۵ 


استخدم اختبار الاتجاه لكل من العینات الاتية : 
 )۱(‏ س : ۷۵ ۲۰ ۳۰ o f‏ ۰ ۷۰ 
ص : 8" ٥٦‏ ارہ و اوھ ۶ و۱ ۰۱ 
حيث ص هی محتوى الأكسجين ( ملليجرام / لتر ) في أحد البحيرات عند 
۵8 س : ۱۰ ١‏ ۳۰ ۶۰ ۰ ۵ 6 ۸۰ و٠١‏ 
ص : MAPA ي٣ f o»‏ وم TY‏ مم 
حيث س هی محتوى الدسلفيد في ميثيل الصوف › 
٤‏ ص نسبة تركيز محتوى الماء . 
(۳) س : ۱۲۱ ۰ .۰ ۱۲۳ ۷8۰ ٩۱ ۱۰۲ ١۱.۰.۰ ۹۲ ١٦۱(٤‏ 
ص : ۲۱ 1۵ ۳۵۲ foo‏ ۹۰ ۳۸۸ ۳۰۱ ۳۹۵ ۳۷۰۶ 1۱۸ 
حيث س تعبر عن ضفط الدم بوحدات معينة » ص وزن القلب بالجرامات 
لعينة من ۱۰ مرضي ذکور ماتوا بأحد آمراض الخ . 
(۱ -۵) اختبار کروسکال - والیس KRUSKAL-WALLIS TEST‏ 
الواحد حين لا تتوفر شروطها . 
وتتلخص المشكلة التی نتناوطا هنا فیما يل : 
( لدينا ك من العينات العشوائية أحجامها دم » ل » ٠٠٠‏ » نم مأخوذة 


1۹ 


من له من المجتمعات » ونرغب فى اختبار الفرض الصفری ف أن لهذه احتمعات 
متوسطات متساوية » . إذا كان هذا الفرض صحیحا يمكن النظر إلى هذه العینات 
على آنها عينة عشوائية واحدة حجمها ده ( هو جموع أحجام العینات ) مأخوذة 
من جتمع مشترك . نرتب قم هذه العينة من الاصغر إلى الاکبر - من ۱ إلى ده - 
ونستعیض عن کل قيمة مشاهدة بالترتیب الناظر ها . نجمع تراتیب وحدات کل 
عينة على حدة ء ولتکن ت » ت,۰ ۰۰۰۰ تر هی مجاميع هذه التراتیب . 
إذا كان الفرض الصفری ف صحیحا فان هذه المجاميع تکون ذات قم متقاربة » 
آما إذا لم يكن ف صحیحا فان التراتیب الکبری تميل إلى أن تقع فى العینات 
المأخوذة من ا جتمعات التى لها أكبر التوسطات . وعلى هذا نكون فى حاجة إلى 
إحصاءة اختبار تکشف عن وجود أو عدم وجود واحد أو أكثر من ا جامیع الترتيبية 
تي تكون كبيرة بدرجة لا نتوقع حدوثها عن طريق الصدفة . 


وقد وجد أن أحد الاحصاءات التى تصلح لذلك هي تلك التى قدمها. 


Y 
04۱ ) + د ۱۲ ے ےب۔6‎ 
و‎ )١ + له إله‎ 


حيث له مجموع حجوم العينات » تر مجموع تراتيب وحدات العينة 5ه . (مه 
= ۰۱ ۰۲ .60.6و ك) . وهذه الاحصاءة توزيع قريب من توزيع × بدرجات 
حرية له - ۱ وبالتالى يمكن استخدام جدول ‏ لاختبار الفرض الصفری عن 
تساوى متوسطات المجتمعات » فنرفض ف . إذا كانت القيمة المشاهدة للإحصاءة (5 )١‏ 
اکر من القيمة الحرجة فى توزيع +" عند مستوى الدلالة الذى تختاره . 


3-4 


مثال )۱٩۰ - ١ ١(‏ : 
أراد حد رجال التربية الرياضية اختبار أفضلية ثلاثة طرق جديدة فى تعلم لعبة 
كرة السلة فأخذ عینة عشوائية من عشرین من البتدئین فى هذه اللعبة وقسمها 
عشوائیا إلى أربع مجموعات بکل منہا خمسة لاعبین . دربت إحدى اجموعات 
بالطريقة العتادة بيا دربت کل من احموعات الثلاث الاحری بإحدى الطرق 
الجديدة . وبعد فترة التدریب قیست مهارات اللاعبین وسجلت درجاتهم فى 
الجدول الآتى الذی سجلت فيه أيضا التراتیب الناظرة للدرجات ( وهی تلك 
الوضوعة بین الأقواس ) . الطلوب اختبار ما إذا كانت هناك فروق ذات دلالة 

بين مهارات اللاعبین الناتجة عن الطرق الأربع . 


[ ۱ را 
(A) ۰ (A) ۰‏ ۰۲ (۲۰) 
(CY) ۰‏ 0 ۷۰۷۰۸۷۰ 0۵۱۱ 
٦۰ )۱9( ۰ 0‏ )۹( 


CW I (۷۰ )۱۳( ۰ 
OD VY, ع انه بيش اوه‎ 


الفرض الصفرى ف : الطرق الأربع تؤدى فی التوسط إلى نفس الدرجة من 
المهارات . 


ممه 


من الاحصاءة (۱4) ومع ملاحظة أن به = ۲۰ ك = 4 نجد آن " 


۲۳۲ + وخ"‎ + "۷+ + ۳5 ۱ 
٥ ۲٢×٢ 


۲۱ xX -) 


٦٦ - ٣٥٢٢ ۷‏ 
٩,۲۸۲۱‏ بدرجات حرية كه - ۱ = ۳ 
ولکن 00۰ = ۰۷,۸۱۵ إذن نرفض ف عند مستوی الدلالة و 
ونحکم بأن الهارات تختلف باختلاف طرق التدريب . ویبدو أن الطريقة ب هی 
الأفضل . 
)٦- ۱٤(‏ اختبار فريدمان FRIEDMAN TEST‏ 
يستخدم هذا الاختبار كبديل لطريقة تحليل التباين للتجارب التى تصمم على 
هيئة قطاعات كاملة التعشية أو للتجارب ذوات العاملين غير المتفاعلين » حين 
لا تتوفر شروطها . 
نفرض أن لدینا ك من ا لمعا جات ونرغب فی اختبار ما إذا كان غذه المعالجات 
تأثيرات مختلفة على وحدات متغیر ما » ونفرض أنه عند تطبیق هذه المعالجات على 
وحدات التجريب يدخل عامل خارجى له م من المستويات قد یوثر فى النتائج 
التى نحصل عليها وینبغی إذن استبعاد أثر هذا العامل . لتحقيق هذا الغرض نقوم 
بتعشية هذا العامل بحيث يكون لكل مستوى من مستويات العامل الذى ندرسه 
نفس الفرصة للتعرض له . فنسحب ك من الوحدات من كل من ال ه مجتمعات 
التى تمثل مستويات هذا العامل لنحصل على ه من القطاعات حجم كل منها له » 
ثم نقوم بتطبيق ال ك معالجات عشوائيا على وحدات كل قطاع ثم نسجل المشاهدات 
فى جدول ذى ك من الاعمدة تمثل المعالجات . ھ من الصفوف تمثل القطاعات . 
تبدأ طريقة فريدمان بترتيب المشاهدات فى كل قطاع ( صف ) على حدة من 


4ه 


١‏ إلى ك بحیث یعطی الترتیب ١‏ للمشاهدة الأصغر ویعطی الترتیب ك للمشاهدة 
الأكبر . إذا كان الفرض الصفری ف صحيحا أى كانت المعالجات ها تأثيرات 
واحدة على المتغير » ومع ملاحظة أن المشاهدات فى كل قطاع يمكن اعتبارها عينة 
عشوائية حجمها ك من مجتمع واحد » فان التراتيب العالية تتوزع بین مختلف 
| الأعمدة فى مختلف الصفوف . آما إذا كان ف غير صحيح فان التراتیب العالية 

تميل إلى التجمع فى العمود الذى يمثل المعالجة ذات التوسط الأكبر . 
نجمع التراتيب فى كل عمود ولنرمز بالرمز تى جموع تراتيب العمود هه (نه 
٠... ۰۲ ۱‏ ك ) . نريد احصاءة اختبار تکشف عن وجود أو عدم وجود 
واحد أو أكثر من ا جامیع الترتيبية تكون كبيرة بدرجة لا تحدث بالصدفة . وقد 
وجد أن أحدى الاحصاءات الصالحة هذا الغرض هى تلك التى قدمها فريدمان وهی 
ا حذ الصيغة الأتية : 
۱ 


یت 
مہ = سس + ]تی 


-۔ م وی 
م ك رك + ۱ ۲ 


(۱ 


حيث ك عدد الاعمدة » م عدد الصفوف » تى مجموع الترائیب ق العمود هه ۱ 
وتوزيع هذه الاحصاءة قريب من توزيع ×" بدرجات حرية له - ۱ وبالتالى 
تستطيع استخدام جدول × فنرفض الفرض الصفرى ف إذا كانت القيمة 
المشاهدة هذه الا حصاءة أكبر من القيمة ا حرجة لتوزیع x‏ عند مستوق الدلالة 


الذى ختاره ۰ 


:)١١- ١٤١( مثال‎ 


أراد فريق أبحاث المستهلك فى أحد مصانع فرامل الدراجات مقارنة ثلائة أنواع 
من الفرامل التى ينتجها . ولما كان نوع الدراجة التى تستخدم فى التجربة قد يؤثر 


2۹۰۰ 


فى نتائج الدراسة فقد ری استبعاد آثر هذا العامل باستخدام تصمم القطاعات 
كاملة التعشية . اختیر 1 آنواع من الدراجات لتکوین ٦‏ قطاعات بکل منها ۳ 
دراجات ووزعت الانواع الثلائة من الفرامل عشوائیا على کل قطاع . التغیر الذی 
تقارن به الفرامل هو الزمن بالاسابیع الذی يمضى حتی يتطلب الامر اصلاحا 
أساسیا فیہا . وقد سجلت هذه الازمان فی الجدول الاتی » کا رتبت هذه الازمان 
فى كل قطاع على حدة ووضعت التراتیب الناظرة ہیں الأقواس فى نفس الجدول . 


(1) ۰ (NYS ۲ (¥) o, 


) ۲( ۷۰ (PD ۹ )١١(١ ۸ 


)١( ۰و‎ )۲,۵( ۳ )۲,۵( ٦٣ 
)۲,۵( ۲۳,۰ ) ۲ ۲( ۱۸ )۱,۵( ۳,۰ 
(1) ۷۰ )۲,۵۶( ۸ )۲,۵( 1۲,۸ 
)١( ١١١ ) ۳( ۱۵۲ ( ۲( ۱۵,۰ 


الف ض الصفری ف : الأنواع الثلائة م الفراما ذات احد . 
ص ۱ لوا من عمر و 
من (8١)ء‏ لدينا له = ۳ ه ٦=‏ . 


۰۱ 


] ۲۱۲ - ۷,۰( + OY - ۱۷ + ۲۲ = ۱۱,۵([ 2 


۷,۵۸ = هرهغ‎ X ۱ = 
3 


وک Xx‏ 5 = ۷۹ء إذن نرفض الفرض الصفرى عند مستوى الدلالة 
٠,٠٥‏ ونحکم بأن عمر الفرامل يختلف باختلاف نوعها » ویبدو أن النوع ب 


قارین (۱۶ - ۵) 


١‏ - أخذت عینات عشوائية من الحجم خمسة من ثلاثة آنهار کبيرة فنتجت 
عنها البیانات الاتية عن مستوی التلوث . استخدم طريقة کروسکال - والیس 
لبحث ما إذا كانت مستویات التلوث واحدة ف الأنهار الثلاثة . استخدم مستوی 


الدلالة ۰,۱۰ 
الہر الأول النہر الٹانی النہر الثالت 
Î ۲,۹ ۲۰۷‏ 
۱ ,۲ ۱,۲ 
۰ و۲ ۳,۷ ۱,۰ 
۱,١ ۱,۲‏ ۱,۷ 
۲,١ ۲,٤ ۲,۱‏ 


۲ھ 


۲ - لدراسة تأثیر لون الاعلان فى جذب الزبائن قامت إحدى الشرکات 
بتصمم خمسة عروض اعلانية متشابهة فى كل شىء ما عدا اللون الستخدم ‏ ثم 
اختارت عشرة آشخاص عشوائیا وطلب إلى کل منهم ترتیب هذه العروض بحسب 
مدی جاذبیتا للعين بحیث یعطی الترتیب ۱ لأكثر العروض جاذبية والترتیب ٥‏ 
لأقلها جاذبية : فجاءت النتائج کا فى الجدول الآتى . هل هناك دلیل ( عند 
الستوی ۱۰,) عل أن للون تأثیر فی جذب الزبائن ٢‏ 


اللون السائد 
)۲( )۳( 
الأمر ا لأصفر الأزرق 


o۳ 


الفصل الخامس عش 
اختیار العینات وغلیلها 
SELECTION AND ANALYSIS OF SAMPLES‏ 
يقدم هذا الفصل بعض طرق اختيار العینات وكيفية تحليل ما ينجم عنها من 
بيانات لتقدير خواص ال جتمعات التى أخذت منها . 
ولقد ذكرنا فی مستهل هذا الكتاب أن ا جتمع الإحصالى هو مجموعة من الاشیاء 
أو الأحداث التى تكون موضع اهتامنا فى وقت ما من حيث متغير ما أو عدة 
متغيرات » وأشرنا إلى أن دراسة مجتمع ما تقتضى أن يكون هذا ا جتمع معرفا تعريفا 
واضحا خاصة فيما يتعلق بالتغیرات التى ندرسها وطريقة قياسها وى تحديد 
الوحدات التى يتكون منها ا جتمع . ونظرا لأنه من الصعب بل قد يكون من 
المستحيل دراسة المجتمع بکامله فإن هذه الدراسة تقوم فى أغلب الحالات من خلال 
والعينة لا تكون ذات قيمة إلا بالقدر الذى تمكننا به من إصدار أحكام عن 
الثوابت الإحصائية للمجتمع الذى أخذت منه » ومن ثم كانت ضرورة العناية 
القصوى باختيار العينة التى تمثل المجتمع أفضل تثيل ممكن. وبحيث تتسم بصفات 
تسمح بتحقيق هذا الغرض . 
)١ - ۱۵(‏ العاينة العشوائية : 
من ا متطلبات الرئيسية لعملية الاستدلال الاحصالى أن تکون العاينة من اجتمع 
عشوائية بمعنى أن تختار العينة بخطة تضمن عدم وجود تحيز من أى نوع قد يؤثر 


aL 


فى اختیارها . ولا يغرب عن بالنا آننا حين نختار عينة عشوائية ما من حجم ما 
من جتمع ما بخطة ما فإنما نکون قد اخترنا واحدة من العینات العديدة التى يمكن 
أن تختار بنفس الخطة وبنفس الحجم من هذا المجتمع . وإذا كانت | هی التقدیر 
الذی و جدناه فى إحدى العینات لاحد وابت اجتمع - کالوسط الحسانى - فان 
| تکون واحدة من القع العديدة التی توجد ف العینات الأخرى والتی يمكن أن 
نقدر بها نفس الثابت . ولذلك نعتبر أن ! هی إحدى قم متغير عشوانى يهمنا أن 
نعرف توزيع احتاله لأن هذا التوزيع هو الذى نرتكز عليه فى بناء اختبارات الدلالة 
وتحدید فترات الثقة وتقدير درجات الثقة فيما نصدره من قرارات عن امجتمع » 
ما يدخل فى موضوع الاستدلال الاحصانی . ولقد سبق الإشارة إلى ذلك ف أكثر 


من مناسبة . 
(۱۵ - ۲) العاينة الاحتالیة PROBABILITY SAMPLING‏ 


العاينة الاحالية مصطلح عام یطلق على خطط العاينة العشوائية التی تختار فا 
العينة بحيث یکون لكل وحدة من وحدات ال جتمع احتال معروف للدخول فيها 
وبحيث تتفق طريقة الاختیار مع هذه الاحقالات . 

إن معرفة هذه الاحتالات هی التی تتیح لنا استخدام قواعد ونظریات الاحتال 
لاستنباط توزیعات الاحتال اللازمة لعملية الاستدلال الاحصائی . 


آما إذا ر کانت العاينة غير عشوائية أو كانت احتالات بعض أو کل وحدات 
امجتمع للدخول فى العينة لا هکن تحدیده فان العينة تکون حيكذ غير احتالية . 
وفى هذه الحال لا نستطيع استخدام الاختبارات الإحصائية أو القيام بعملية 
الاستدلال الاحصائی بالطرق التى مرت بنا فى الفصول السابقة . ومع ذلك 
لا يجوز التقليل من أهمية مثل هذه العينات التى يمكن الافادة منبا بطرق أخرى . 


3 
ج و 1 کے عو ا رام 8 4 0 5 سس 0 1 
وهناك عدة خطط لمعاينة الاحتالية » نتناول منیا هنا اخعلط الاكثر شيوعا 
۰ 0 _. سيو 
2 ختلف افیادی ية ھی : معايلة العشه ائیة السسيطة -- انعاینه «طبقةٌ شی 


28۹ 


العاينة متعددة الراحل - العاينة النتظمة - العاينة الساحية . وتتوقف الخطة التی 
نختارها لدراسة مجتمع ما على طبيعة هذا اجتمع من ناحية وعلى نوع الاستنتاجات 
التى نرید أن نخرج بها عنه من ناحية آحری . على أن العیار الرئیسی الذی يجب 
أن نضعه نصب آعیننا فى هذا الاختیار هو الحصول على آکبر قدر ممكن من الدقة 
فى الحكم على ا جتمع باقل مجهود مکن وباقل تكلفة . 

وينبغى أن تعد خطة العاينة بالکامل قبل القیام بالتجربة والتجمیع الفعلی للبیانات 
وخیث تتضمن قاعدتین : قاعدة لطريقة سحب العينة من اجتمع » وقاعدة لتقدیر 
ثوابت اجتمع من البیانات التی تحصل عليها من العينة مع تقدیر مدی الدقة فى 
هذه التقدیرات . 

سنفترض هنا نتسهيل الدراسة أن المجتمعات منتبية وإن كان أغلب المجتمعات 
ذات أعداد غير منتبية من الوحدات » وسنهتم بصفة خاصة بتقدير ثابتين ما 
(۱) الوسط الحسانى ام مجتمع ذى متغير كمى . (۲) النسبہ ح تمع ذى متغير 
نوعی دی حدیر. » ویتع کل یں شدیں التقديرين تقدیر اجمو ع الكلى لقم المتغير یق 


اجتمع مع العناية بتقدیر مذى التفة ف ال من هده التقد یر ات ۰ 
۱۵۱ - ۳( العينة العشوائية البسيطة SIMPLE RANDOM SAMPLE‏ 


إن هذا النو ع من العینات هو آهم انوا خ العینات الا حتالية ۳ طها ويتخا 


39٦ ٦ 2‏ سے ft‏ ۱۱ ارزار- الا ی 7 r 5 ٦‏ .0 نے اک © 
ساسا بناوء تمر من حطص اعيات حری پ ولق سيق ات فدهت العينه العشو الیه 


سیطة بالبذد 1١‏ ہے ۴( حيث عر فتاه با ما تنك العينة ا بو حل من اعتمع 


RIE 


حت يكوك لکل وحدة مل و حناته اجان متساوی الاحول فی العيله > ہ :خی 


:کول دخو ای وحدة فى لعینء مستقلا عن لوحدات ا خرى التى قد تنحم 
3 ت7 ص یغه امعايزة ايء البسيطة للعينات ال 
گیب . وشن ,لہاان ال صرب تعسو یت لی من حجم 


إن تعریف العينة العشوائية البسيطة یتضمن أن یکون اختیار العينة مترو كا 
للصدفة وحدها . وغذا فإن هذه العينة تکون مناسبة إذا كان اٹ جتمع الذی نسحب 
منه متجانسا من حيث التغیر الذی نتناوله . وإذا كان ا جتمع ذا حدین فان العاينة 
العشوائية البسيطة تکون مناسبة إذا كانت النسبة ع - وهی احتال وقوع أى وحدة 
من وحدات ا جتمع فى آحد قسمی ا جتمع - واقعة بين ۸۲۰ و1۸۰ . 

ولا نحتاج فى هذه المرحلة لأى سس جديدة فی تناول العینات العشوائية البسیطة 
فقد كانت هی التی نتناوها طوال دراستنا فى الفصول السابقة . على أنه من الهم 
أن نتذ کر دائما أنه إذا أخذت عينة عشوائية بسيطة من مجتمع متوسطه ام وتباینه 
۵ فان توزیع العاينة للأوساط الحسابية للعینات التی من الحجم ىہ یکون 
متوسطه بر = مم وتباینه 0 ابر 0 راجع البند ٦(‏ = ۲) = وإذا كان ا جتمع . 
معتدلا فإن توزیع العاينة هذا یکون معتدلا : مع (ل 94 ) ۰ وإذا لم يكن اجتمع 
معتدلا و کان حجم العينة کبیرا فان توزيع العاينة یقترب من هذا التوزیم العتدل 
كلما زاد حجم العينة - راجم البند (" - ۳) . وهذه الحقيقة تیسر لنا التوصل 
إلى الاستنتاجات التی تتعلق عتوسطات ا جتمعات ومجاميغها . 


)١ - ۳ - ۱۵(‏ تقدیر الوسط الحسالى واجموع : 

اعتبر جتمعا حجمه 2 ومتوسطه مم وتباینه ©" . إن اجموع الکل لوحدات 
هذا ا جتمع هو م = ه بم . نرید تقدیر كل من و » م من عينة عشوائية بسيطة 
سس سک وم سر حجمها ىہ مأخوذة من هذا ا جتمع . نعلم ما یل : 


فان هذا التوسط هو تقدیر غير متحیز للمتوسط ۸ للمجتمع . وبالتال فان 
م = ھج س (۱) ° 


هو تقدير غير متحيز للمجموع م للمجتمع . 


o۸ 


كاه عا کاو می سا يق وف الى تھے رص ES‏ 
ر ثانیا ) | ين ۰ 


له - ۱ 
فإن ع' (۱ - يعم يكون تقدیرا غير متحیز للتباین 0" للمجتمع » ومن هذا 
ES E‏ عدون ماس ای سر او 
نستطیع بات دغرا ي) ؛ - G&G 1١١‏ على الترتیب تقدیران غير 


ا حجم لہ . 


ویقدر افطاً العیاری للمتوسطات با مقدار _ یی - جحي 
5 2 
۲ 4 ھ٤‏ له 

کا یقدر الخطا العیاری للمجاميع بالقدار 7 < س ۷۷ نے (۳ 
5 ھ 


وهذان التقديران متحيزان تحيزا قليلا ولکتنا نتجاوز عن ذلك فى معظم التطبيقات . 
يلاحظ أنه إذا كان هناك تقدير غير متحيز لتباين توزيع ما فإن جذره التربيعى ليس 


من الضرورى أن يكون تقدیرا غير متحيزلا للانحراف المعيارى للتوزيع .) 


, a 
ررك‎ 


18 تو بانه عاما الك للمجتمعات المنتبية 
ویعرف لعامل ١‏ - و مربعه بابه مل لتصحیح 2 ت لنتبية 
Finite population correction factor‏ و يمكن اهماله إذا كانت النسبة ‏ ( وهی نسبة 


حجم العينة إلى حجم الجتمع ) تقل عن حوالى ۱۰ لأن عامل التصحيح يكون 
فى هذه الحال قريبا من الواحد الصحيح . ويلاحظ من (۲) و(٣)؛‏ أن كلا من 
الخطأين المعيازين _٤‏ ۰ ع يساوى صفرا إذا كان به = ھ وهذا ما يجب أن يكون 
لأننا فى هذه الخال نكون قد استخدمنا جميع وحدات ا جتمع ولا مجال للحديث 
عن توزيعات المعاينة أو الأخطاء المعيارية . 
مثال (۱۵ - ں : 

جمعت توقیعات على اتقاس ما فى 1۷ بطاقة » وكانت کل بطاقة قد أعدت 
لتکفی ۲ توقیعاء غير أن بعض البطاقات اشتملت على عدد من التوقیعات يقل 
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عن ٦٤‏ . أخذت عينة عشوائية بسيطة من ٠٥‏ بطاقة ‏ أى بواقع حوالى ۷,4/) 
وحسب عدد التوقیعات بکل منہا ووضعت النتيجة فى التوزيع التکراری المبين 
باحدول (۱۵ - ۱) . 


)١ - ۱۵( اخدول‎ 


اه ہے تید کک رہ رج یہ ہے iss‏ کیا اتا شیع تل 


٩۰ 5 


ال : 
حجم ا جتمع 2 = 775 بطاقة » حجم العينة له = ۰ه بطاقة 


3 ۰ 


ولا س = بے لے س = ل × ۱۷۱ = ۲۹,۲ 


وهذا هو الوسط ا حسابی لعدد التوقيعات فى العينة 


من 6 5 نقدر العدد الكل للتو قیعات بالقدار 
5 = 2 سح ۷7 × ۲۹,۲ = ۱۹۸۸۸ توقیعا ۰ 


إلى ایجاداخطاً المعيارى للمجاميء وهذ! 
م ی م2 


ر ثانیا ) لایجاد فترة الثقة الطلوبة تا 
: 7 .۰ 
بده ره تاج إلى ایجاد تباین العينة ٤‏ کالاتی 


ای 
.1 : 
٤ ~~‏ ٭ 
CANN 5‏ 
6ص مه 4 > نس 2 
TAA 2 -2‏ 
3 
2 
o‏ عد و .م 
e ` "7‏ 
ھ ۶ 
1 ےت مج اه 5 
ر .ےم ات N e‏ = ۱۵,۱۳ لے یں 
Tj‏ ۷ س ۱ صقر 
8 
کے 5 بت تیور 
اله اہ E‏ 
كك ع دب 


بالرغم من أن التوزيع الأصلى لعدد التوقیعات يبدو بعیدا عن الاعتدال إلا أننا 
نستطیع أن نعتبر أن توزیع العاينة للمتوسطات » وبالتال للمجامیع » هو توزیع 
معتدل على وجه التقریب لان حجم العينة کبیرا إنه = ۰ه) . ومن جدول 
الساحات أسفل النحنی العتدل العیاری نجد أن القيمتين ا حرجتین اللتين یقع بینبما 
۰ من التوزيع هما ± ۱,۲۸ . وکا فى البند ٦ - ٩(‏ - ۲) آورالیند 
(د - .۱ -أولا) نجد ما یل : 
الحد الأدنى لمجموع التوقیعات ‏ ۱۹۸۸۸ - ۱۳۹۱,۱۸ × ١,۲۸‏ 
الحد الأعلى لمجموع التوقیعات = ۱۹۸۸۸ + ۱۳۹۱,۱۸ × ۱,۲۸ = ۲۱۹ 
وإذن الفترة (۰۱۸۱۰۷ )۲۱٦٦٢۹‏ هی فترة ثقة بدرجة ۸۰/ لعدد التوقیعات 
على الاتماس . 

( أظهر العد الكلى لجميع البطاقات أن عدد التوقیعات ۲۱۰4۰) 


۸۸۰۰۷ 


(۵ ۱ کس مه تقدير النسبة ج وجموع الو حدات : 
فى المجتمع ذی الحدين تکون کل وحدة من وحدات ا جتمع منتمية إلى واحد 
من اثنين من الاقساع,۱ ء أ وینصب اھتامنا على تقدير الدلیل ح وهو نسبة الوحدات 
التى تقع فى أحد القسمین ولیکن القسم | وعلى تقدیر اجموع الكلى للوحدات 
نفرض أننا أخذنا من هذا ا جتمع عينة عشوائية بسيطة حجمها ده . نذکر أنه 
فى توزیع ذی الحدين للعینات التی من ا حجم ىہ يكون للمتغیر سح وسط حسابی 
ده ح وتباين ىہ < (۱ - ح) کا یکون لنسبة هذا التغیر وسط حسابی ح وتباین 


6( ) وعلى ذلك فان تناول هذه الحالة يمكن أن یتخذ نفس طريقة تناول 


له 
اجتمع لکمی مع وضع ع بدلا من بل ۰ (۱ - 2) بدلا من 0" . 


oV 


رک وی 

و ولا )یهن (٤‏ 
وھی نسبة عدد تحت العينة التى تنتمی إلى القسم ! إلى العدد الکلی للوحدات 
فى العينة » هی تقدير غير متحيز للنسبة © . 

کا أن العدد ۳ = ه ر (ہ٥)‏ 
هو تقدیر غير متحیز جموع الوحدات الواقعة فى القسم | فى ا جتمع . 
(ثانيا) القدار عر = ۷تل کا ,ا د 6 
هو تقدير للخطاً المعيارى للنسبة ر 

والقدار ع = ه گر ۷( 
هو تقدير للخطاً العیاری مجموع الوحدات ف القسم | 

والصیغ (5) ء )٦(‏ ۰ (۷) هی نفس الصیغ )١(‏ ۰ (۲) » (۳) بعد وضع ر بدلا 
من عن ووضع ر (۱ -ر) بدلا من اع . 

مثال (۱۵ - ۲) : 


فظهر فیہا أن هناك خطاً فى ۳۸ عنوانا . قدر العدد الكلى للعناوین التی تحتاج 
إلى تصحيح وأوجد الخطأ المعيارى هذا التقدير . 


الحل : 
حجم ا جتمع 2 = 7045 شخصا وحجم العينة ىہ = ٠٠١‏ شخصا 
ر = ۳۸ = .,۱٩‏ (نسبة العناوين الخاطئة فى العينة ) 
۲٢۳٢‏ 


۲ < ور ص = ۳۰۶۲ × ۰,۱۹ = ۵۷۸ عنوانا خاطئاً . 


۰۷۳ 


من ۵۵ 4 الخطاً العیاری لهذا اجموع هو : 


۹ ×۸۱ 
A ۱ ۷ ۳.۸۲ - 6‏ 2 ۸,۳۸ 
۳ ۲ 
7 ۶ له ۰ ۰ 
وقد اهملنا عامل التصحيح لان ‏ = س ٦,۵۷7۳٦‏ وهی نسبة صغيرة . 
ھ ۰۲ ۳۰ 


٣ - ۱۵(‏ - ۳) حجم العينة : 
کیا سبق القول مرارا » كلما كبر حجم العينة كلما زادت ثقتنا فیما نستخلصه 
من نتائج . ولذلك ينبغى أن نحرص على ألا یکون حجم العينة صغیرا بدرجة تکون 
معها دقة تقدیراتنا أقل ما يجب . غير أنه ینبغی فی الوقت نفسه أن نتجنب أن 
یکون حجم العينة کبیرا بدرجة تثقل کاهلنا بالجهد والتکالیف . وبالتالی فإن 
الخطوة الأولى فى عملية التجریب هی تحدید الحجم الناسب للعینة . وفی هذا 
الصدد نحيل القاریء إلى البند (" - ۱۰) وبصفة خاصة إلى الصيغة (۲۳) التی 
تعطینا الحد الأعلى لحجم العينة عندما تکون العاينة من جتمع معتدل ء وهی : 
Û 9‏ ىن ٢|‏ 
سی )^( 
4 
والصيغتين (۲۰) » (۲۷) فى حالة المعاينة من مجتمع ذى حدين وهما : 
86 


0 
بت( حيث 4 = ١‏ - خ )۹( 
3 


1 
6 


6۷ 4 


(۱۵ - 4) العينة الطبقية STRATIFIED SAMPLE‏ 
ق كبر من الاحیان یعرف الباحث آو یکون لدیه ما یدعو ال الغلت ق أن 
اجتمع غير مثجانس من حيث التغیر الذی یدرسه » بل ینقسم إلى عدد من 
القطاعات تختلف الاستجابات فيها بين کل قطاع واخر بینا تتجانس داخل کل 
قطاع على حدة . وإذا كان الامر كذلك نقول إن المجتمع مقسم إلى طبقات أو 
شرائح تحددها تركيبة ا جتمع » وهذه الطبقات قد تکون بحسب الجنس أو العمر 
أو الجنسية أو المستوى الثقافی أو درجة الإصابة بمرض ما . فى هذه الحال لا تكون 
العينة العشوائية البسيطة صالحة تمثيل ا جتمع » بل تكون خطة المعاينة الناسبة هی 
تلك السماة بالمعاينة العشوائية الطبقية البسيطة ء أو اختضارا بالمعاينة الطبقية . 
وتتلخص هذه الخطة فى تحديد طبقات اجتمع بحيث لا تتداخل طبقة مع أخرى 
ثم أخذ عينة عشوائية بسيطة من كل طبقة بحيث تكون العاينة مستقلة من طبقة 
إلى أخرى . وتتالف العينة المطلوبة من مجموع هذه العينات الجزئية . 
الكلى للمجتمع ‏ ثم تحديد أحجام العينات الجزئية مع الأخذ فى الاعتبار أحجام 
الطبقات والتباين داخل كل طبقة » أو أى عوامل أخرى تؤثر فى تركيب ال جتمع . 
مثال (۱۵ - ۳) : 


+۲ ۳ ۰ 03 ٤ 35 


نعرف أن ا جتمع مقسم إلى ثلاث طبقات أحجامها حا اح ون 6ی سپٹ 
نظرا لاختلاف أحجام الطبقات فإن العينة تكون أقدر مٹیلا للمجتمع إذا أتحنا 
للطبقة ذات الحجم الأكبر أن تسهم بقدر أكبر ف العينة » وللطبقة ذات الحجم 
الأصغر أن تسهم بقدر أقل . ولتحقيق هذه العدالة نستخدم الطريقة الآتية . 


ولاه 


يقة التقسم التتاسب 
PROPORTIONAL ALLOCATION METHOD‏ 
تتص هذه الطريقة على أن نأخذ من كل طبقة عينة عشوائية بسيطة يتناسب 
حجمها مع حجم الطبقة . فإذا رمزنا لحجم ا جتمع بالرمز ‏ وللحجم الكلى للعينة 
بالرمز ىہ وكان ا جتمع مقسما إلى ك من الطبقات أحجامها هر 2, ؛ وم 
هر ( مجموعها 2) فإننا نأخذ من هذه الطبقات عينات أحجامها م » تن 
۰ سس ( مجموعها دهم بحيث 


مع ملاحظة أن كلا من هذه النسب یساوی ‏ وهو فى هذا المثال يساوى 
س ھ 

٥‏ . ومن السهل أن نرى أن الحجم له, الذى یؤخذ من الطبقة هه يكون 
على الصورة 


له 
رہ = × دول فده = ١ء‏ ۲ 4 ...۰ 4 (۱۱) 
2 


ففى الثال (۱۵ - ۳) تكون أحجام العينات الجزئية کا يلى - انظر الجدول 
(۱۵ > ۲) : 
ہہس ولي × ۲۰۰۰ < ,۳ 


A= ۱۲۰۰ × ب١٥ الماح‎ 


۳ 
1 
حح 
4 
0 
1 
3 


اجدول (۱۵ - ۲) 


أحجام الینات بطريقة القسم العاسب 


الجدول (۳-۱۵) 
أحجام الینات بطريقة القسم الأمٹل 


۷ھ 


إن العاينة بطريقة التقسم التناسب تأخذ فى الاعتبار الفروق بین أحجام 
الطبقات ولا ۳ فى الاعتبار الفروق بین التباینات داخل هذه الطبقات بل تعتبر 
أن هذه التباینات متساوية . وإذا كانت التباینات تختلف من طبقة لأخرى فمن 
الأفضل أن ناخذ عینات أكبر حجما من الطبقات الأكثر تشتتا وعینات أصغزا 
حجما من الطبقات الأقل تشتتا » ولتحقیق ذلك نستخدم الطريقة الاتية . 


يقة التقسم الأمٹل OPTIMUM ALLOCATION METHOD‏ 
تنص هذه الطريقة على أن نأخذ من كل طبقة عينة عشوائية بسيطة يتناسب 
حجمها مع كل من حجم الطبقة واحرافها العیاری ¢ فا ذا کان 0 » 7 6 کا 
5 ترمز إلى الا حرافات المعياري ية للطبقات فان ا بام ا لتی توخد من هذه 
07 تکون یت ؛ 


ہے اتات اہ یاک ا ان ا گی سے رن و 
ويمكن بات أل هده انتساویات تو دی إنى ان یکو ن اخحم ا الدی يوخد من 


الطبقة ف عللى الصورة الائية : 


رج × هي 0 (۱۲ 


ویلاحظ أنه إذا كانت الانحرافات العيارية للطبقات متساوية جميعها فان الصغية 
(۱۲) توول بالضبط إلى الصيغة (۱۱) . 


0۷۸ 


وفی الخال إذا كان 0 = 4 ,6 = ۳ 7 = ه فان أحجام العینات 
ا حزئیة تحسب کا يلى : انظر الجدول (۱۵ - ۳) . 


۱ 65۰۰ = o ,کے۸(‎ FF × ۱۲۰ + f4 X Von = 0 هر‎ ۶ 
9ے‎ 
۳ = 4 X Yous X 5 می‎ 
١5 
2 1۰ 7 
١ ع‎ ٣ XY. X = اال‎ 
١5 
دی ری ی کت‎ 
oN 


هذا مع ملاحظة أنه عند التعويض فى أى من الصیغتین )١١(‏ أو (۱۲) نأخذ 
أقرب عدد صحيح للقيمة التى تنتج من هذا التعويض . وف الصيغة (۱۲) إذا 
كانت الانحرافات العيارية للطبقات غير( عرف فینبغی تقديرها من عینات سابقة . 

بعد تحديد أحجام العینات سواء بطريقة التقسم المتناسب أو التقسم الأمثل نقوم 
بسحب العينات من الطبقات بحسب هذه الأحجام ثم نجرى ما نريد من قياسات 
كقياس الطول أو الوزن ... على وحدات هذه العينات لنحصل على مجموعة من 
القم لکل عينة . من هذه القم نحسب متوسطات العينات خم , سم 
سر وانحرافاتها المعيارية ع » ع, » .... » گر وذلك لاستخدامها فيما یل : 

(أولا ) تقدير متوسطات الطبقات : 

نظرا لأن العينات المسحوبة هى عينات عشوائية بسيطة فإن متوسط الطبقة 
ومجموعها والخطا المعيارى لتوزيع المعاينة تقدر بنفس الصيغ البينة بالبند 
)١ ۳ - ١١9‏ السابق . 


۷۹ 


( انیا ) تقدير متوسط اجتمع واخطاً العیاری . 

() تقدیر الوسط الحسالى 
شو ري انير ود رو سامت 
س سے موه ES‏ م درن وح 


ك 5 
جر وچ س (۱۳ 


ات 
ىو ىه 
2a‏ 


مع ملاحظة أن متو سطات العينات سے قد رجحت با حجام الطبقات ولیس 
بأحجام العينات . 


2 
وحين تكون العاينة بطريقة التقسم التناسب فان سے = ےد 
2 


6 


وذلك من الصيغة (۱۱) وفى هذه الحالة تؤول الصيغة (۱۳) إلى الصيغة الآنية : 


لج سب 
۱ ےی لاو 2 ()١١(‏ 


س = 


ره ۱ 
أى أن الوسط الحسابى مم للمجتمع يقدر فى هذه ا حالة بواسطة الوسط الحسابى 
للمشاهدات فى العينة الكلية التى تنتج من ضم العينات الجزئية معا . 
وفى كلتا الحالتين يقدر المجموع الكلى للمجتمع با مقدار . 


۲ = ر 4 
إب) تقدير الخطأ العیاری 
من الصيغة (۱۳) يمكن إثبات أن التباين 0 لتوزيع المعاينة للوسط الحسابی 
يقدر بدلالة تباینات العینات 5", بالمقدار ع'. حيث 
2 ںہ 
دعو" × لله زا - ) ۱( 


ںہ ھ 
ىه و 


۵ 


و و وت 


أما الخطأ العیاری للمتوسطات فيقدر بالجذر التربيعى لهذا القدار . 
وإذا كانت العاينة الطبقية بالتقسم المتناسب للأحجام فإن عوامل التصحيح 
تكون واحدة لجميع الطبقات وکل منها يساوى ١‏ - ع کا أن 


2 
ىو 
2 


وبالتعويض بهذا المقدار فى )١5(‏ تؤول إلى الصيغة الآتية 


سم م چو ھی 09 
وإذا أمكن أن نعتبر أن تباينات الطبقات ع", متساوية وکل منها يساوى ع , 
فإن الصيغة (۱۷) لحالة التقسم المتناسب توول إلى الصيغة البسيطة الآتية : 
ع = د ۱ ۱ س یه ۱۸ 
E‏ ال )۸( 
والجذر التربيعى هذه الصيغة هو بالضبط الصيغة (۲) لتقدير الخطا العیاری 
فى حالة العاينة العشوائية البسيطة من مجتمع منتہی فيما عدا أن التباين المشترك 
ع" يحسب هنا من داخل العينات الجزئية كالآقى : 


۲ ۱ ۲ ۲ 
ع کہ نه -) ع + وله -)€ + .... +( E)‏ 
د سج ول ۱ 72 ( ۲ رت “DL,‏ 
۲ 
وت ویو اج وه 2 ۽ 
0۸1 


مثال (۱۵ - ع) : 


التناسب » وعلی 07 تباينات الطبقات » فاوجد رة 2 ثقة بدرجة 7 
متوسط ال جتمع علما بان الأوساط الحسابية والاحرافات العيارية للعینات کالاتی : 
و ENE‏ ۰ سر = ۱۳ عم - ٤ 2 ۲,۵ - , ٣‏ 7ے . 
ال : 

من الجدول (۱۰ - ۲) والصيفة )١4(‏ نجد أن 
جب ھا مان سی 
A=‏ (۳ ۱۰۲۱۸۷۲۲ + ۲ ۲ = 


من الصيغة (۱۹) نقدر التباين الشترك للطبقات کالاتی : 


٤‏ ل )۲۹4 1,e ۱۲ + 4 xX‏ + ۱۱ 5 ع مويو 
٠۰‏ - ۳ 


لق هن وم 


من الصيغة (۱۸) نقدر الخطأ المعيارى لتوزيع العاينة للأوساط الحسابية كالآتى 
مع ملاحظة أن عامل التصحيح قريب من الواحد ويمكن اهماله : 


ہے وت رد كك لت ل “د ووه 


ولا كان حجم العينة كبيرا (ىہ = )٠٦‏ يمكن أن نعتبر أن توزيع العاينة معتدلا 
ويكون حدا الثقة بدرجة 50 لمتوسط المجتمع على الصورة الآتية : 


"مه 


سس جاع × ۹1 


.'. الحد الأدنى للفترة = ۱ر۹ - ١٤ر۰‏ × ۱,۹ ۸,۳۲ 
والحد الأعلى للفترة = ۹,۱ + ره ١,95‏ = ۹,۸۸ 


وبذلك تکون الفترة (۰۸,۳۲ ۹,۸۸) هی فترة ثقة بدرجة ۹5 لتوسط 
اجتمع . 
مثال (۱۵ - ۵ : 

فى الثال (۱۰ - ۱) إذا كانت أحجام العینات قد حسبت بطريقة التقسم 
الأمٹل فاوجد فترة ثقة بدرجة ۸۹۹ لتوسط ا جتمع علما بن الأوساط الحسابية 
للعینات ھی کس ۸ شن = ۰۱۲ س = ۱۳ وأن الانحرافات العيارية 
للطبقات هی کا جاءت بالجدول (۱۵ - ۳): 0 < ۰ 07, < ۰۳ سج 2<ه . 


ال : 


من الجدول (۱۰ - ۳) والصيفة (۱۳) نجد أن 


۱ چم مس 
و- * ی مد 


۱۰,۲ < )۱۳ * ۸۰۰ +۲ ۱۲ X ۱۳۰۰ 4+ A X ۲۰۰۰( = 
3 


من الصيغة ("۱) نقدر الخطأ العیاری لتوزیع العاينة للأوساط احسابية 
کالاتی ء مع إہمال عوامل التصحیح لقرب کل منها من الواحد الصحیح . 


لدينا ۰ وا = را = E ٥‏ او ار 
oon‏ 5-5 


2۳۳ 


00-55 
و 


3 
ےت ے فا تی کی ۹ + ۰,۰۶ ۲۵ 
١ ۳۱‏ ۱۰ 
E‏ ج ۰ 
3 


ويكون حدا الثقة بدرجة 1۹۹ لتوسط ا جتمع على الصورة 


سس اع X‏ ۲,۵۸ 
3 


۰,۲۵۶ = 


وبالتعویض فى هذه الصيغة نجد أن الفترة (۸,۹۱ ۱۱,4۹) هى فترة ثقة 


بدر جة ۹۹ لمتوسط اجتمع 


مثال (۱۵ - ) : 


حسب تعداد السکان فى سنة ما فى 16 مدينة من مدن إحدى الدول . وقد 
قسمت هذه الدن إلى طبقتین تتألف الأولى من الدن الاکبر حجما وعددها ١١‏ 
مدينة وتتألف الثانية من ال 4۸ مدینة الباقية » ولخصت البیانات فى الجدول الق . 


اجدول (۱۵ - 4) 


۸ 


۷٤٤٤٤ 
۲ ۰8۰ 


إذا قدر المجموع الكلى للسکان فى تلك السنة من عينة من ۲4 مدينة فأوجد 
الخطاً العیاری هذا التقدیر 

( أولا ) إذا كانت العينة عشوائية بسيطة »› 

( ثانيا ) إذا كانت العينة طبقية ذات تقسم متناسب » 

( الما ) إذا كانت العينة طبقية وأخحذت ۲ مدینة من کل طبقة . 
ا حل : 

من البيانات العطاة نستطیع آن نحسب تباین ا جتمع وتباينات الطبقات ولا حاجة 
لنا إذن لتقدير هذه التباينات من العينة . 

( أولا ) إذا كانت العينة عشوائية بسيطة فإنها تكون قد أخذت من ا جتمع 
ككل بصرف النظر عن الطبقات . ويكون لدينا ما یل : 
حجم ا جتمع 2 = 54 مدينة » حجم العينة له = 514 مدينة 
س = ۱۰۰۷۰ + 9498 = ١4058‏ ألف نسمة (يجموع السكان) 
ع س' = ۷۱۵۵۵۰ + ۲۱۱۷۲۰ = ٩۲۸۷۱۷۰‏ 


۲ 

2 کت (۸٦۱۹۰۱)ء‏ ب 

.. تباین ا جتمع = 6 ٦ ٦ _١‏ 
بای جتمع ا ۷ ۸ ۲ ٩‏ 1 ۷ ۲۸ 5۱ 


۰ ترے> ۲۲۷,۲۲ 


2 0 نہ 
من الصيفة (۳) : ع A‏ مت ESN‏ 
۱ ارہ ھ ۷ ۲ 34 


۲ ۔ ال حطاً العیاری لمجموع السکان ) 


همه 


( ثانیا ) إذا كانت العاينة طبقية وبالتقسم التناسب فارن حجمی العینتین یکونان 
کالاتی : 


۲ 
۵۰6۷۷۷۵ = [YD — ۷٤٥٤٥ 
۱٦ 


تباین الطبقة لاول 


۳ 


ص 
کے 


ص 


۲ 
تباین الطبقة الثانية ع = 1 ۲٠٤١۱۷۲۰7‏ - ا د وار 4ه 
۸ 


نلاحظ أن تباین الطبقة الأولى حوالى عشرة أمثال تباین الطبقة الثانية ولذلك 
لا نستطیع اعتبارهما متساويين . 


۲ 
ع تلب( - نع ۱۹ ۵۱۸۷۷۸۷۹ + 4۸ X‏ 06516 
خ XY‏ 355 
= یه X‏ ۹۱۷ ہل 2 ۱۷۸۳۲۰ 
۱۳۳٣۳۸ = 6‏ 


( ثالثا ) إذا كانت العاينة طبقية وأخذنا له = ی = ۱۲ نستخدم الصيغة 


"=I! - ۱ ۶ 201-1١١ 
15 0 ) 


A ۸ 

۲ 1 ۱ 
1 × 54,580ؤه‎ X A | 4X ۵۰4۷۷۷۵ X 2 كذ‎ - 1 
£ ٦ "۲ 


كمه 1 


(TI  ه:54,56‎ X لغ‎ + ٤× ۵۰۷۷۱۷ X ١٦( د١‎ 
۱۳ 


۱" 5 ۱ 


۱۰۲۷۸۲۱۸ س‎ E. 
3 


فى هذا الخال ء بمقارنة الأخطاء العيارية وهی ۰۲۳,۷۲ ۱۳۳,۳۸ 
۷۸ ند أن أحذ حجمين متساويين للعينتين كان أكثر دقة من طريقة 
التقسم المتناسب وكلاهما أدق كثيرا من طريقة المعاينة العشوائية البسيطة . 


المعاينة الطبقية من مجتمع ذى حدين : 

نستخدم نفس الصيغ التى قدمت فى حالة العاينة الطبقية من جتمعات كمية 
مع وضع النسب ٢ے‏ ما ات گی احسوبة من العينات بدلا من 
التوسطات الحسابية ووضع التباينات ہر (۱ = صي) بدلا من التباينات ی ٠‏ 
ففى تحديد حجوم العينات نستخدم نفس الصيغة (۱۱) وهی 
جو د × هی (۲۰( 

ھ 
فى حالة استخدام طريقة التقسم التناسب . أما فى حالة التقسم الأمثل فنستخدم 
الصيغة (۱۲) بعد وضعها کالاتی : 
لہ سے ہے ےر ہےر عم 

7 99 ص 2 میٹ )۱( 
حيث حر هو نسبة وقوع الحدث فى الطبقة هه . 

وف تقدير النسبة جح وھی احتال وقوع الحدث ق ا جتمع 0 نستخدم | لصيغة 
(۱۳) بعد وضعها فى الصورة الاتية : 


9 


له 
عو سس ۹۹س و (YY)‏ 
ھ ۱ 


وحين تکون العاينة بطريقة التقسم التناسب توول هذه الصيغة إلى : 


2 
نه ۱ 


وهذا يعنى أننا فى هذه الحالة نقدر الاحتال ح ف ا جتمع بواسطة النسبة المشاهدة 
فى العينة الكلية التى تتألف من ضم جميع العينات الجزئية . 

كذلك » لتقدير الخطأ المعيارى 6. لتوزيع العاينة للنسبة ر نستخدم الصيغة 
(15) بعد وضعها کالاتی : 


تو 


حيث و > هی |4 


نستخدم الصيغة (۱۸) وهی 


2 
+ _ ”سے ات (۲۰) 
ری ۳ 
خیش رر رر رر احلاص لكام )٢٦(‏ 
1 ںہ - لق 


هو تقدیر للتباین الشترك للطبقات . 


ممه 


مخال (۱۵ - ۷) : 


كان عدد الأطفال فى إحدى الدن الکبری 2۳۱۵۶۲ طفلا . وفى احدی 

التجارب كان الطلوب مدید فترة ثقة بدرجة ۸٩6‏ لنسبة الاصابة برض ما بين 

هؤلاء الأطفال عن طریق عينة من ٥٥٤‏ طفلا أى بواقع گم 2 6 ۰,۰۰۱ 
۲ ۶۲۲ 


تقریبا . وقد قسم اججتمع إلى ثلاث طبقات بحسب کثافة السکان ‏ إذ كان من العتقد 
أن الاصابة بهذا الرض تختلف باختلاف هذه الكثافة . وقد وجد أن آعداد الأطفال 
فى هذه الطبقات ۲۲۰۳۸٢‏ ء ۰۱۰۳۱ 1۵۱۲۵ . 


ال : 
نظرا لعدم وجود معلومات عن تباینات الاصابة بالرض فى الطبقات فقد 
استخدم لتحدید أحجام العینات طريقة التقسم التناسب بحسب الصيغة (۱۱) وهی 


جح بو کر 9 . 
کی ۳ وه 


877777 ٗی × ۲۲۰۳۸٦‏ = ۳۰ طنلا 


۶۳ ۷:۲ 


© له ت و × ۱۶۰۰۳۱ = ۱۵۲ طفلا 


۶۲ ۲ ۲ 


له = ات × ٦٥۱۲۰‏ = 1۸ طفلا 


۱۲ء 

وقد اختیرت عینات عشوائیة بسيطة من تلك الطبقات بحسب الأحجام الناتجة . 
وبفحص الأطفال وجد أن أعداد الأطفال المصابين بالمرض ونسبة هذه الإصابة 
فى العينات کا هو مبين بالعمودين الاخرین من الجدول (۱5 - )١‏ الآلى : 
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الجدول (۱۵ - ۵) 


آعداد الصابن بالرض ونسب هذه الاصابة 
5 ض و 


نوع الطبقة 


یں ور سا OTE‏ اللي و1 نہ 
شديدة الازدحام اج یہ یی ۳۳۰ و 


مترسطة الازدحام | ۱۲۰۳۱ ۱۰۲ ۹ 


قليلة الازدحام 1o‏ 1۸ ۱۸ 


المجموع ف 9۰ ۲۷ 


نظرا لأننا استخدمنا طريقة التقسم التناسب فان نسبة الإصابة بالمرض فى جتمع 


الاطفال تقدر بنسبة الإصابة فى العينة الكلية وهی 
من << دوه 


نظرا لافتراضنا أن التباینات متساوية فى الطبقات فاننا نقدر التباين المشترك بالصیغة 

: لای‎ )٢٢٢ 

۰,۳۹۵ < ۰,۰۵ X ۱۵۱ +.,۲۸۷ X ۰,۷۱۳ 2 ۹) ۱ 555 ع‎ 
۶۶۷ أ‎ 


وا ۰۲۱۵ ۷ کت 


۸ 


8۹۰ 


T= اع‎ 


.. ا حخطا العیاری لتوزیع العاينة للنسبة م للعينات التی من الحجم ٥٥٤‏ هو حسب 
الصيغة )۲٢(‏ : 


ع = لئ = ۰,۰۲۲مع إعمال عامل التصحیح لقربه من الوا 
3 ا 3 


فى عینة بالحجم ٥٥٤‏ يكون التوسط النسبى موزعا توزيعا معتدلا على وجه 
التقريب وبالتالى یکون حدا الثقة بدرجة ٩5‏ لمتوسط الاصابة بالمرض ف المجتمع 
هماس داع × ١,55‏ أى 5.4,. ± ۰,۰۲۲ × كلقي ١‏ . وساب هاتين 
القيمتين نجد أن الفترة المطلوبة هی (٦ب٦٥٥/‏ ۰ )1٦٦,٢‏ . 


(۱۵ - ۵) العينة التعددة المراحل MULTISTAGE SAMPLE‏ 

( أو العينة العشية (nested sample‏ 

حين يكون ا جتمع كبيرا نضطر أحيانا إلى اختيار العينة عن طريق سلسلة من 
اثراحل . و کمثال لذللگ نفرض أننا نريد اختيار عينة لتقدير عدد الحالات من 
المرضى الذین فحصوا بالأشعة فى أسبوع ف المستشفيات الحكومية بدولة ما . فى 
نلجاً إنى العاينة على مراحل کا یل . نجری حصرا باحافظات أو المناطق الجغرافية 
التی بها مستشفیات حكومية . تبداً العاينة باختیار عينة عشوائية بسيطة من هذه 
المناطق حجمها ىہ منطقة ونسجل أسماء الستشفیات الحكومية بکل منہا » وهذه 
هى الرحلة الأولى . نأخذ من كل منطقة من الناطق السابق اختیارها عينة عشوائية 
بسيطة من الستشفیات حجمها ده من الستشفیات وهذه هی المرحلة الثانية 
وبذلك يكون لدينا د × له مستشفى . ناخذ من كل من هذه المستشفيات 


8۹۱ 


عينة عشوائية بسيطة من الرضی الذين دخلوها أو کانوا مقيمين بها فى الأسبوع 
احدد ولیکن حجمها ده مریضا وهذه هی الرحلة الثالثة والاخيرة ؛ وبذلك 
نکون قد حصلنا على عينة إجمالية حجمها لم »له × لام من الرضی » 
ونستطیع حیتقذ أن نفحص ملفاتهم لعرفة عدد الذین فحصوا بالأشعة . 

وقد یکون من الناسب أحيانا استخدام التقسم الطبقی فى واحدة أو آکثر من 
مراحل العاينة إذا استدعی الأمر ذلك فتقسم الناطق الجغرافية مثلا إلى مدن كبيرة 
ومدن صغيرة وقری ‏ أو تقسم الستشفیات بحسب التخصص ‏ أو یقسم الرضی 


و کمثال اخر » نفرض أننا نريد تقدیر متوسط طول فتلة القطن فى بالة كبيرة 
من القطن . نأخذ عدة حفنات من القطن عشوائیا من جوانب مختلفة من البالة 
وهذه مرحلة أولى . ناخذ کل حفنة من الحفنات التی اخترناها ونقسمها إلى 
جزءين نرمی آحدهما و نحتفظ بالاخر وهذه مرحلة ثانية . نكرر هذه العملية عدة 
مرات حتی نحصل على عدد مناسب من الفتلات لقیاسها وحساب متوسط الطول 
فيها . 

يلاحظ فی هذا المثال أن الوحدات ا ختارق فى کل مرحلة على هيئة « جموعات ) 
دوه ولیست على هيئة مفردات . فى مثل هذه الحالة توصف العاينة يأها 
معاينة عنقودية ومناوهده إماوںايء ومن أمثلتها آیضا سحب عينات من رمال أحد 
الكتواطىء أو سحب عبوات من ماء مجری نیز » أو سحب فصول كاملة من عدد 
ا المدارس . 

ومن ا حالات التى تستلزم المعاينة التعددة المراحل تلك التى تحتاج إلى إجراء 
الاختبارات الكيميائية أو الفيزيائية أو البيولوجية التى يصعب إجراؤها إلا على أجزاء 
صغيرة من الادة اختبرة كا فى الثال ١٠(‏ - ۸ الات . 


o۹۲ 


التحلیل الاحصائی : 

يحتاج تحلیل العینات متعددة الراحل إلى استخدام أسلوب تحلیل التباين بالموذج 
عشوائی التأثيرات - راجع البند (۸ - )١4‏ - ولتری ذلك نبداً بتناول العينة ذات 
المرحلتين مستعینین بالثال (۸ - )١“‏ حيث كان اهتامنا بتقدیر نسبة الکلسیوم 
في أوراق اللفت الأخضر وکانت العاينة على مرحلتین أوهما. أخذ عينة عشوائية 
من أوراق النبات » وتسمی وحدات هذه العينة بالوحدات الابتدائية تجەسەم 
sampling units‏ < وانہما اذ عينة عشوائية من أجزاء كل ورقة وقياس نسبة 
الكلسيوم > وتسمى وحدات هذه العينة بوحدات الرحلة الثانية عودن020»ع: 
دانع-طدہ units, or‏ . ولقد اعتبرنا أن الوحدات الابتدائية هى عينة عشوائية من 
« المعالجات » وأن نسب الكلسيوم هی القم الناتجة تحت تأثير هذه المعالجات . 
ومن ثم كان تحلیلنا للبيانات عن طريق تحليل التباين بالفوذج عشوانی التأثیرات الذى 
یاحذ الصيغة الآنية : 
چ (TY)‏ 
لقد قدمنا فى البند (۸ - )٠٤١‏ تفصيلا لهذا التحليل مدعما بالثالین (۸ - )١5‏ 
و(م - ۱۷) وليس هناك ما يدعو لتكرار ذلك هنا . 

نقوم الآن بتحليل عينة ذات ثلاث مراحل ونستعين فى ذلك بالثال (۱۰ - ۸) 
الان 
مثال (۱۵ - ۸) : 

اعتبر تجربة الثال (۸ - )١5‏ عن محتوی الکلسیوم فى أوراق نبات اللفت 
الأخضر . وافرض أننا لم نبداً باختیار عينة عشوائية من الأوراق بل بدأنا بعينة 
عشوائية من نبات اللفت ذاته حجمها ك < .4 نباتات ( الوحدات الابتدائية ) 
ثم آخذنا من كل نبات عينة عشوائية من | - ۳ ورقات ( وحدات الرحلة الثانية ) 


o۹۲ 


ثم أخذنا من کل ورقة عينة عشوائية من ب = ۲ من الأجزاء وزن کل منها ۱۰۰ 
مللیجرام ( وحدات الرحلة الثالئة ) فحصلنا بذلك على ٢٢ = ۲ × ۳ < ٤‏ جزءا 
من أوراق النبات هی التی نقوم بقیاس محتوى الکلسیوم فيا . نفرض أن القیاسات 
جاءت کا فى الجدول (۱۵ - ۵ الات . 


الجدول (۱۵ - کی 


اللسب المثوية للکالسیوم فى ب = ۲ جزءا من كل من ۱ - ۳ ورقة من کل من ك = 4 نباتا 


( فى هذا الثال أخذنا عددا متساویا من الأوراق من کل نبات وکان من المکر. 
أى یختلف هذا العدد من نبات إلى اخر . وكذلك بالنسبة لعدد الاجزاء التی 
إذا كانت روم ترمز إلى نسبة الکلسیوم فی الجزءسس من الورقة فه من النبات 
ھ فان الفوذج الاحصانی للتحلیل هو امتداد للنموذج (۲۳) : 
ق y=‏ ی 1 ق (YA) a‏ 
(م = ۰۱ ۲ وف = ابت و ® = ۱ ۰۲ 517 


044 


حيث لى تشير إلى النباتات » رى تشير إلى الأوراق . 
ولامکانیة التحليل الاحصالی سنفترض کالعتاد أن 
لی : مع ری ) » سبي : مع (20 0 )2 خیرم : بعر 00 (۲۹) 
فى تحليل التباين نفصل مجموع المربعات الكلى للفیاسات ( نسب محتوى 

الكلسيوم ) إلى مصادر مستقلة للاختلاف . وفى هذا الثال نجد أن هذه المصادر 
هى : النباتات - أوراق نفس النبات - محتوى الكلسيوم بأجزاء نفس الورقة . 
ولاینجاد الاختلافات فى هذه الصادر خسب بالطريقة العتادة كلا من 
۶۳ (الكلى ) ۰ ۲۳ ( بين النباتات ) ء ۴ ۲ ( بین الأوراق ) أما الاختلافان 
الباقیان فنحسہما من هذه الاختلافات کالاتی : 


)١(‏ ۲ ۲ ( بین أوراق نفس النبات ) = © هيين الألأراق ) - ۴۴ ( بين 


النباتات ) 
(۲) ۲ ۲ ( بين القياسات على نفس الورقة ) = ۲۳ الكلى ) - ۲ ۲ ( بين 
الأوراق ) 
وفى المثال نجد من الجدول ٠١(‏ - 5) ما يل . 
۲ 
عامل التصحیح = کے 22 JARE‏ - 11" 
له 4 
۲ (لکل) ۶ ۲۳,۲۸ ول سل + ۲١۷,۷٢٣٣ TTI +'٣,٣٣۱‏ 


نومہں بدرجات حرية له - ۱ = ۲۳ 


©" ربين النباتات)< له (ئ۱۹,۰' + ۲۱۳,۰۱۷ + ۱۷,۷۱ + ۷,٤٦‏ 
— ۲۱۷,۷۳۵ 


ری بدرجات حرية لع - ۱ = ۳ 


۹۵ 


1 1 رین الاوراق) ب۳۷ ' + ۰ ° VY,‏ + ۰ ۰ + ۸۱۹ 4 20 


۲١۷,۷ ٤٤٥٢ .-: 


0 (بين آوراق نفس النبات) = ۰۰۰۶۵ 5 VV,‏ 


۲ ,ابدرجات حرية اك - ك = ۸ 


۰ (بین القیاسات على نفس الورقة) < ۱۰,۲۷۰ - ۱۰۱۱۹۰۵5 


۹ء ٠,‏ بدرجات حرية به - | له = ۱۲ 


وینتج جدول التباین الاک 


اخدول JD)‏ سے ¥( 


بين الأوراق داخل النباتات 


بین القیاسات داخل الأوراق داخل الباتات 


من العمود الأخیر نلاحظ آن کل مر کبة من م رکبات التباین داخله ی ا مرکبة 
السابقة لها » وهذا يمكن بسهولة أن نری ما یل : 


۹۹ 


۴ هو تقدیر غير متحیز للتباین 0" ۳( 


د(٤‏ - ۶ ) هو تقدير غير متحیز للتباین ٢ي‏ (۳۹) 
ل وت' عي هو تقدیر غير متحيز این ۱ 2 
بس 


ففى هذا الثال نجد التقديرات الاتیة : 
(۱) تقدیر 0" = ۷٦ہی‏ 


(۲) تقدیر ار > ل (۰,۳۲۸۸ ح ۱۷ یو) = ۰۱۱2۵۱ 
(۳) تقدیر ۳6 = ل (۲,۵۲۰۱ - ۰۱۳۲۸۸ = ۰۳۲۰۵۲ 


کا نجد التقدیرین الاين 

)٤(‏ یقدر الوسط الحسالى سم للنسبة المئوية للكلسيوم ف المجتمع بالوسط الحسابى 

للعينة وهو : 

2 - ی د3١‏ 
۲ 


: يقدر الخطاً العیاری" لتوزيع العاينة للوسط الحسالى کالاتی‎ )٥( 


۷ الاي بين النساتات رال حدات الابتدائية 
تقدیر چا عع ۷ی ٠‏ سس تر وس ماش ۳۲ 


نه حجم العینة 
= ۱ ۲ ۶ ۲ = ۰,۱۰۵ 


ومن الحذر التربيعى هذه القيمة نستطيع حساب فترات الثقة للوسط الحسالى لنسبة 
محتوى الكلسيوم فی ا جتمع . 


8 


الاختبارات الاحصائية : 


یہمنا هنا إجراء الاختبارین الاتیین : 
( أولا ) اختبار ما إذا كان محتوى الکلسیوم يختلف من نبات إلى آخر . 

وهذا يعنى اختبار الفرض الصفری 0" = ۰ - راجع البند (8 - )١5‏ . 
ومن الجدول ٥١(‏ - ۷) نرى أنه إذا كان هذا الفرض صحيحا فإن ٠€‏ على 
يكونان تقديرين مستقلين لنفس التباين وإذن الاختبار المناسب لهذا الفرض هو 
اختبار ف بالصورة الآتية : 


1 
ف كبتك بدرجتی حرية كه - ١‏ أك - كه (۳( 
8 
Ear‏ 
ف  <‏ گیل = ,۷ بدرجتی حرية ۰۳ ۸ 
2 ۳۲۸ 


وهذه القيمة تزيد عن القيمة الحرجة ف ,سر = ۷,۵۹ ما يدعونا إلى رفض 
الفرض الصفری عند المستوى ۰,۰۱ واستنتاج ان محتوى الكلسيوم لا يتساوى 


( انیا ) اختبار ما إذا كان محتوى الكلسيوم يختلف من ورقة إلى أخرى . وهذا 
يعنى اختبار الفرض الصفرى 0" = ۰ ومن الجدول ١5(‏ - ۷) نری أنه إذا 
كان هذا الفرض صحيحا فان € > ع" .پکونان تقديرين مستقلین للتباين 0" 
واذن الاختبار الناسب هو 230 


00۲ بدرجتی حرية اك - لے له - أك 25 
۲ 
3 


٥۸۵۰۵۸ 


اف = لی دي بدرجتی حرية ۸ء ۱۲ 
۷ 
ہس جم مو فد ےت 


لا يتساوى فى جميع الأوراق ۱ 


SYSTEMATIC SAMPLE العينة المنتظمة‎ )5 - ۱ ۵( 


تتخذ العاينة النعظمة الأسلوب البین بالمثال الاق . نفرض أن اأحل ا جیولوجیین 
مهتم بدراسة محتوى العادن الثقيلة فى البطانة العدنية ]یاو 0106721 لمنطقة رملية 
بها ھ = ۱۰۰۰ طبقة بارزة من الصخور 00176005 متدة فى صف على سطح 
الارض ‏ والطلوب اختیار عينة حجمها له = ٠٥‏ صخرة لتحلیلها وفصل العادن 
منبا » على أن تؤخذ وحداتها بحيث تکون موزعة توزیعا متعادلا على النطقة . لتحقیق 
ذلك نرقم الصخور من ١‏ إلى ۱۰۰۰ ثم نقسمها إلى له = ٠١‏ قسما بحيث يحتوى 
كل قسم على نفس العدد من الصخور أى على ك = ۲۰ صخرة (۱۰۰۰ + 
٠‏ = ۲۰) . نختار عشوائيا عددا یقع بين ۰۱ ۲۰ ليحدد رقم الصخرة التى 
تؤخذ من القسم الأول . فمثلا إذا كان العدد العشوائی ۳ يكون هذا العدد هو 
رقم الصخرة الأولى فى الغينة » ثم نأخذ بانتظام أعدادا يزيد كل منہا عن سابقه 
بمقدار ۲۰ فتکون أرقام الصخور التى تدخل ف العينة هی ۰۲۳۰۳ ٤۳٣‏ ۰۳ 
۳ے ٣٣ےے‏ ۰ ۸۴ . أما إذا كان العدد العشه 7 ی الذى 'ختير فى البداية 
هو د۱ فان آرقام الصخو ور تکون فى هذه اخال هوك ۰۳ ۵ ۰ ۷۵ ۹3 


۹٩4 ۰ ۰ ۰ ۵‏ . 
فى هذا المثال كان حجم ا جتمع و مضاعفا اما لعلاذ الافستام 
(2 = ىہ ك) ولذلك فان أى عينة تختار بهذه الطريقة وا ود ن الحجم ںہ . أما ذا 


9۹۹ 


کان 2 ع به ك فان العینات لا تکون جمیعها من حجم واحد بل قد يزيد 
حجم بعضها بواحد عن البعض الآخر . فمثلا نفرض أن ه = ۲۳ ۵ = ه . 
إن العینات الخمسة التی يمكن اختیارها تکون أرقام وحداتها کا فى الجدول 
(۱۵ - ۸ الات : 


الجدول (۱۵ - ۸) 


حيث نلاحظ أن حجم کل من العینات الثلاث الأولى له = ه بنا حجم كل من 
العينتين الأخيرتين ده = ٤‏ . وهذه الحقيقة تسبب |زعاجا في تحلیل بیانات العينة 
التظمة . 

إذا كان د = ىہ ك (حیث تتساوی حجوم العینات التی تؤخذ) یکون الوسط 
اسان ملللة تقديراً غير متحیز للوسط ال حسابی للمجتمع . أما إذا كان 
م عو ىہ ك فزن هذا التقدیر یکون متحیزاً ء غير أنه يمكن إزالة هذا التحيز باعطاء 
احتالا أكبر لاختيار بعض العينات . ففى الجدول (۸-۱۰) إذا أعطينا الاحتال 
و لاختیار كل من العینات الثلاث الأولى والاحتال ع لاختیار كل من العينتين 
الآخیرتین فان الوسط الحسالى للعينة یکون حيكذ تقدیرا غير متحیز لتوسط 


اجتمع . ( لاحظ أن XxX‏ + تو ہے وت 


۰ 


أما تقدیر تباین ا جتمع أو تقدیر الخطأ العیاری لتوزيع العاينة للوسط الحسابى 
فلا توجد طريقة موئوق بها لایجادهما من بیانات مشاهدة فی عينة وهذا هو العیب 
الرئيسي فی العاينة النتظمة . 


آما العیب الثانى فان العينة اللتظمة تکون متحيزة ولا تعبر تعبیرا صادقا عن 
اجتمع إذا كان هناك نوع من الاختلافات الدورية آو"الوسية فى وحدات ا جتمع 
خاصة إذا حدث أن كانت الوحدات الختارة قريبة من مراکز هذه الاختلافات . 

ومن الواضح أن العينة العشوائية النتظمة أسهل وأسرع فى اختیارها من أى 
عينة أخرى وأقل تعرضا للخطأ إذ يكفى تحديد عدد عشوافواحد .“ولذلك فهى 
يكون المطلوب تغطية المجتمع بشكل متعادل فهى فى هذه الحالة تعطى نتائج أكثر 
دقة من العينة العشوائية البسيطة . 


هذا مع ملاحظة أنه فى المعاينة المنتظمة يكون لكل وحدة من وحدات اجتمع 
نفس الفرصة فى الدخول ف العينة » وهى فى هذه الصفة تشبه المعاينة العشوائية 
البسيطة . غير أن احتال الحصول على عينة منتظمة من حجم ما لا يكون مساويا 
لاحتال الحصول عل عينة منتظمة أخرى من نفس الحجم ( اختيرت بتغيير العدد 
العشوانی الابتداتی ) کا هو الحال فى المعاينة العشوائية البسيطة وهذا فرق كبير 
بين هذين النوعين من المعاينة . والواقع أن العينة المنتظمة ليست عشوائية إلا فى 
اختيار العدد الابتدائی ما يعوق عملية التحليل الاحصالى . 


Area Sampling العاينة المساحية‎ )۷ - ۱۵( 


العاينة الساحية هى تلك التى تختار فیہا العینات من مسطح من الأرض ‏ وهی 
تستخدم فى كثير من الدراسات السکانية وفى علوم الزراعة وایولوجیا وغیرها . 


۰۱ 


وطريقة العاينة الساحية لیس بها جدید من حيث البداً إذ تؤخذ العینات بنفس 
الطرق سابقة الذ کر بحسب طبيعة الدراسة التی تجری » فقد تکون عشوائية بسيطة 


أو طبقية أو على مراحل أو منتظمة . ولا يحتاج الأمر إلا إلى إدخال تعدیل فى 
خطة المعاينة يمكننا من تحديد الوحدات التى تدخل فى العينة . 

ومن الأجراءات المفيدة هنا رسم خريطة مصغرة للمسطح المعطى على مستوى 
يحدد بمحورين متعامدين احدهما يعين مثلا الشمال وا حنوب والا خر يعين الشرق 
والغرب مع تحديد نقطة أصل مناسبة . وعند المعاينة تختار النقط ( أو القطع أو 
المربعات ) التى تدخل فى العينة عن طريق الاختیار العشوانی لأزواج من الأعداد 
تتخذ كإحداثيات للنقط التى تحدد على الخريطة ومن ثم على المسطح الأصلى . 
والمعتاد اختيار وحدات هذه الازواج من الاعداد عن طريق جداول الارقام 


العشوائية . 


مثال (۱۵ - ۹) : 

لدینا منطقة من الارض مستطيلة الشکل عرضها ۱۰۰ مترا وطوضا ۲۰۰ مترا 
ونرید دراسة بعض الخواص الكيميائية لتربة هذه الارض عن طریق اختیار عينة 
منها ء فى الحالات الاریع الائية : 

وہای احتیار عينة عشوائية بسيطة من ٠١‏ نقطة . 

نستخدم جداول الارقام العشوائية لاختیار ۵ عددا عشوائیا یقع بین ۰ » 
۰ مثلا ۰۷6 ١١ء‏ ۰۱۱ ٤٤‏ ۰ ۰۱5 ... ثم لاختیار ۱۵ عددا عشوائیا 
بح حو ونه لوازي ل سد التو اون 65 و یت تخل 


۶1 


لنا ٠١‏ زوجا من الأعداد ھی (٢۷ء‏ ۰۱۰۰۵۸ ۱۱۰/۵۰ 0۷٤‏ » 
١ ١٦( ۰۱ ۰ ٤٤(‏ ۰0۱۳۱۰ ... كل منها حدد نقطة فی المستوى » فتكون 
النقطة الناتجة ھی وحدات العينة الطلوبة . انظر الشكل (۱۵ -۱ --) . 


۰۲ 


۰*۰ ۸ 


sf (ol - ۱( : FD gr هس‎ 


۲ جم جرم (ع) 


یچ جرم (O‏ 
۸ ۰ ۰3 ٠ھ‏ 


۷ 


۰۰ 


با ۰ ۰ 


پونسز پم بي (,) 
لع °37 اه ۷ 


۰۰ 


(ثانيا) : اختیار عينة طبقية من ۱۵ نقطة إذا كان من العروف أن الأرض 
مقسمة إلى طبقتین مختلفتین النسبة بینہما ۲ : ۳ على وجه التقریب . 

نسحب من الطبقتین عينتين عشوائیتین بسیطتین یتناسب حجماهما مع حجمی 
الله أن مح ۱۲ ۵ > + وحدات من الطبقة الأول » ىد و ۱ 
٩ =‏ وحدات من الطبقة الثانية . وعلی ذلك نختار ٦‏ آزواج من الاعداد العشوائية 
بحيث تقع النقط المثلة لها فى الطبقة الأولى » ونختار ٩‏ آزواج من الأعداد العشوائية 
بحیث تقع النقط المثلة ها فى الطبقة الثانية فنحصل مثلا على النقط الاتية : 


للطبقة الأولى : ٩1(‏ › 0۱۳( ٣۳ب‏ ( أ 0 رم ٦٦‏ 
(۹۰ء ۰۷ ۱۷۰ 99 . 
للطبقة الثانیة : ره ٦٦۱)ء‏ را ٦0ء‏ ۰ ٦۹‏ ۰۳۲ ۵۲ 
co) < (EY <18)‏ هم( رفک COTY‏ 
CA °)‏ °( . 
انظر الشکل (۱۵ - ۱ - ب ) . 
(ثالثا) : اختيار عينة عشوائية من ۲۰ نقطة تؤخذ على ثلاث مراحل . 
نقسم الارض إلى عدد من الربعات التساوية الساحة . فمثلا إذا أخذنا طول 
المربع ۲۵ فان الارض تنقسم إلى ٤‏ ۸ = ۳۲ مربعا . نرقم هذه ا مربعات من 
۱ إلى ۳۲ . نبداً باخذ عينة عشوائية من .ه مربعات » مثلا الربعات ذوات الارقام 
١١ ۰۷ ۷‏ وهذه هی الرحلة الأولى ( الوحدات الابتدائية ) . 
نقسم كلا من هله الربعات الخمسة إلى > آجزاء متساوية الساحة ونأخذ من 
كل مربع جزءین عشوائیا » وهذه هی الرحلة الثانية وتحتوی على ٥‏ × ۲ = ۱۰ 
أجزاء كل منها ربع مربع . وأخيرا نختار من كل ربع مربع نقطتین عشوائیا نتحصل 
على ۲۰ نقطة هی التی تمثل العينة الطلوبة - انظر الشکل (۱5 - ۱ -م) . 


ء ۰ 


(رابعا ) : اختیار عينة منتظمة من ١١‏ نقطة . 


نقسم كلا من الطول والعرض إلى > أقسام متساوية الطول فتحصل على ١5‏ 
قسما کل منہا مستطیل عرضه ۲۵ مترا وطوله ٠٥‏ مترا . نحدد عددا عشوائيا 
بین ۰ » ۲۵ وليكن ۲۲ ونحدد عددا عشوائيا بين ہہ ولیکن ۱۸ فیکون 
إحداثيا النقطة الابتدائية (؟؟ ۰ ۱۸ . تحدد النقط الأتحرى بانتظام بحيث تبعد 
کل نقطة عن سابقتہا بمسافة قدرها ۲۵ على ا حور الأفقى » ۵۰ على ا حور الرأسى : 


انظر الشکل (۱۵ - ۱ -ی) . 
(۱۵ - ۸ العینات غير الاحتالية : 


نعلم أن العينة غير الاحتالیة هى تلك التی نأخذها من المجتمع دون أن نعرف 
احتالات دخول وحدات ا جتمع فما ومن ثم لا نستطیع إخضاعها لقواعد 
الاحغالات ولا أن نطبق علا الاختبارات الاحصائية سالفة الذکر . ومع ذلك 
لا يجوز التقلیل من آهمية هذه العینات فکثیر متها له استخدامات هامة ويمكن أن 
تعطی موشرات مفيدة عن ا جتمعات التی تؤخذ منها . 

ومن هذه العینات مایسمی بالعينة الغرضية عاجصهه لنانهدهجین۳ وهی تلك العينة 
غير العشوائية التى لا تختار ببدف التحلیل الاحصای العتاد بل لأداء مهمة أو غرض 
محدد يا هو ا حال فى البحوث الاستطلاعية لتقدیر تکالیف البحث أو تلمس 
الشکلات التوقعة أو لتدریب الساعدین على عملية جمع البیانات . وهنا يختار 
الباحث الجزء من المجتمع القریب من متناول يده دون تحمل مشقة العاينة 
العشوائية . 

وهناك ما یسمی بالعينة بالخصص عاجصهه جمدي وهذا النو ع تستخدمه كثير 
من المؤسسات الصحفية ومعاهد استطلاع الرأی » ومن أشهرها معهد جالوب 
سالوت بالولايات المتحدة الأمر يكية الذی یستشف نائج الانتخابات العامة قبل 


۰ ۵ 


إجرائها بسرعة وتکالیف قليلة ء فیطلب من عدد من العاملین استطلاع رأى عدد 
معين من الناس ( حصة ) فى أحد الأحياء أو المناطق فیقوم کل عامل بسوّال من 
یصادفه من الناس فی الکان ا حدد له حتی يتم الحصة المنوطة به . 

كا أن هناك عینات اضطرارية کا هو ا حال فى عينة تالف من متطوعین فى 
الدراسات التی تکون فیہا القیاسات أو التجارب متعبة أو غير مستحبة آوقتمل 
الضرر للأفراد الذين تجری علیهم الدراسة . 

وهناك مایسمی بعينة التفتيش اجه ہءدہ5 وهی تلك التی تبدف إلى 
التفتيش عن معلومات جديدة کتصید آنواع جديدة من ا حشرات أو القواقع أو 
الصخور العدنية » أو الکشف عن رواسب جيرية تصلح لصناعة الأسمنت » أو 
التنقيب عن الآبار والمياه الجوفية ما يفتح افاقا جديدة للدراسة النظریة والتطبيقات 
اسلد . ۱ 


۰۹ 


۱ : )۱( تمارين‎ 
۲۵,۰ ۶۵و۳۲‎ ٣ص‎ ١١٤٠ ۰,۰1۶ 16۰ )۲( 
٦۹,۰ 1۹,1۸ )۳( 


۱ ۲ ۳ 
0 بت یت سے 
۳ ۱ ه 1١ ١‏ 
۱۹ 
(۵) س 
Yo‏ 


)0( ۱۰۹ ۱۳,۱۹۷ ۱۲,۰۷ 
0ه ۸,۸۹ ۱۰,۳۲ ۲۱,۱۱ 

(۳) ۳,۰۲۵ ۱,۷۲۵ 
زی 6 ۷۵۵ ۱۰ < ٣٣۴٣‏ ۳,ہ همم ۳۱۰۲ ع 2/575 4 
رح ں = ۲,۲۷۰ ر 


تمارين (۲ - ۲) : 
(۱) التوزیع ملتوی إلى المين . 
(۲) فى توزیع غير المدخنين یتجمع عدد كبير فى وسط التوزیع ( بين ۲۱۰۱۹) 
ویتتاقص هذا العدد تدریجیا عند الطرفين » وبالعکس فى توزیع الدخنین . 
(۳) نعم الفیران تتعلم من التدريب ‏ فى الفیران الدرية یتجمع عدد کبیر من 
الفروق حول القيمة > وهی فى وسط التوزیع ويتناقص العدد تدريجيا فى الطرفین » 
وبالعکس فی الفیران غير الدربة . 


¥ 


مارین (۳ - ۱) : 


۱۰ × ۹۱۷۷ )1١١ 
< کے‎ ۰,۳۱۱ )۲( 


۰,۱۷۲ )۳( 


۹۹ص 


ع" = ۱,۵ لیتوفر شرط الاستقلال 


(4) وفق توزیع ذی الحدين دلیلاه ۰۳ ۰,۰۲ ثم قارن التکرارات ا توقعة 


بالتکرارات الشاهدة . 


: )۲ - ۳( تمارين‎ 
۰,۸۱۸ )١( 
۰۹۰۸ )۲( 
۰,۵۷۷ )۳( 


۰, ۲ ٥ 


۷ و 


رق سن = ۰۰,۳۱۳ ع۲ = ۰,۹۷۰ 


۳۸۱۷ 


0,۰ .1 اوه 


0 سے 1٤۳‏ ع = ۹ 


التكررات التوقعة ۷٠,٤‏ 


۳٦۷۹ رخ‎ 


تمارين (4) : 
سرت 
کے 
() ۰۹۸۲۰ 
١۹۹۹۹ )۳(‏ 


تمارین (ھ) : 
(0 -ا1۔ 


ہی ہے 


۷۷۶٦ ۴۲۲۰۷‏ 
رچ ود 


۲۲۹٢۰ 9ءء‎ 
yA 
1 
و‎ 


۲۱۹۱ YY 
W11۲ 0۷,۳ 
۷ > 


٥ک‏ كل 


AYY 


۱/۹۹۰ 
۳,۸۰۱ 


۷ 


(۱)ت × ٠,٠٠١‏ نرفض الفرض الصفری في الحالتين -( ٠,1۸٥‏ 6۱۹۱۱۱۰ 


(۲) ت = ٥,٦۹۳‏ نرفض الفرض الصفری - (۰۸۲,۰۳ ۸۸,۰۷۲) 

5) (۷,۹۹ء 0۰:۸۱ 

(4) ع = ۰,۹۲۸ خ .م = ۰,٤۳۷۹‏ ت = _ ۲۷, الفرق لیس ذا دلالة 

رع ع = ۱۷۲,۳۵۷ . م = ۷,۰۵۸ ت = _ ۱,۰۱۲ الفرق لیس ذا 
دلاله 

(7) نرفض القرض الصفرى ف اخالتین - ۰۶۲,۸۹ ۷۸ دئ؛)) - 
(fi, ۰ ET, EI)‏ 
تمارین (۹ - ۲) : 

ر لایوجد دليل للشك في نظرية مندل × = ۰۰,۱۳۷ =X‏ .دوب 

(۲)×" = ۱۰,۵۲ الفرق بين الصاید ذو دلالة عند المستوى ۰۵,. 

(۳) ×" = :۱,۹ عدد الوالید غير ابت خلال شهور السنة ( لایعتمد 
الاختبار لان هناك غط ) . 

(۶) ×" = 4,۳۲ نقبل الفرض الصفری عند ۰,۰۱ ونرفضه عند ٠,۰٥‏ 
اجتمع ریا یفضل النوع أ 

٥,۲٢٢ =× )٥(‏ نقبل الفرض الصفری أن الزهر غير متحیز عند الستوی 
My‏ 
۲۳,٦۸٣ = "× )۷(‏ حيوية الحبوب غير مستقلة عن المعالجة الحرارية . 
(۸) ×" = ۲,۳۸ الدواء ليس له تأثیر بناء على هذه التجرية . 

1.۹ 


(۹) (۸۵,؛ ء ۱۱۱,۷6 
را )1۸1,۹۱ < ۰,۸ ۱۷۰ 
٩,۸۷ = 2 (1)‏ 


تمارين 59 - ۳۳) : 
(۱) ۰,۲۹۶ ۰ ٦۳۸ر‏ ۷( )٣( (0 ,۲۳۳ < °9, °AV)‏ ۰۰۱۳۱۲ ۰,۷۷۰) 
(5) ص ی = - 1,۲۸4 نرفض فم (ه) اص = ۲,۹۹۸ نرفض ف 
تمارين )٤ - 5١‏ : 


(1) ن = ۸ (۲) (۰۳۰,۹۰ ۰۳۳,۰۰ ن = 5ور (۳) ن = مؤه 


حدا المراقبة Ve‏ 
تمارين (۷) : 
)0( | > ۰4۸,۹۲ ل > ۲,۰۸ع هه < ۰,۹۹۸ 
(۲) أولا : |= ۲۵,۵۵۸ هه = ۰,۹4 
انیا : ! عد ۲ ل = ۰۲۲,۱۳۸ هه = ۰,۸۸ . 
(۳) هه = ۰,۱۳ تقریبا . 


تمارين (۸ - ۱) 
مصدر التباين 53 د.ح. تقدیر الباین ف 
(۱) بين الأقسام ۷ ۲ ۵ < ۱ 
داخل الأقسام o‘A,o¥‏ 5 ٣ھ‏ 
الكلى 7ه ١١‏ 
۱ تس عل 
(۲) بين الاقسام ۱۳ ۳ ۲۷,۷ N‏ 


۱۰ 


داخل الا قسام ۷۸ ۳۳ ۱۱4۸ 


الكل سس 

,۳( بين الأقسام ۵ ور ۲ ۵ ۵ ۱ 
داخل الأقسام 0 ۹ ۲ 
الكل 0,0 ١١‏ 


. هناك دليل على وجود فروق بين المعالجات‎ ٥,۹۳ = ف‎ )٤( 

(ه) ف = ۳,۸۹۹ نرفض ف٠‏ » تختلف أنواع الخرسانة فى متوسط امتصاصها 
للرطوبة . 

(ی لأولا) ف = ۲۳,۲۷۲ نرفض القول بتساوی أطوال الدورات الثلاث . 
(ثانيا) ف = ۳,٦۱۷٦‏ نقبل الفرض الصفرى عن تی ونرفضه عند 
ا 

٠,٠۳۹۳ = "٤ )۷(‏ ( أ ) هناك اختلاف جوهری بين مجموعتى العلاج ومجموعة 
المراقبة . 

(ب) ليس هناك خلاف جوهرى بين نوعى العلاج . 


تمارين (۸ - ۲) ۱ 

09 أولا : ۳,۹۷ » 4,۲۲ كل من العاملین ذو دلالة عالية . 
انیا : ٤,۲٢‏ نرفض عند ٠,۰١‏ . 

(۲) للغذاء ف = ٦,٦٦‏ متوسطات الکلوسترول ليست متساوية فى أنواع الغداء . 

للمعامل ف = 4,۸۲ متوسطات العامل ليست متساوية . 

(۳) عامل الأيام ف = ۲,۳۰ ليست ذات دلالة . 
عامل العمق ف = ۲۸۵۱,۱ ذودلالة عالية . درجة الحرارة تنخفض بزيادة. 
العمق . 
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تمارين (۸ - ۴) 


بين الأعمدة (السلالات) ۲,۷۲۷ ١‏ ۷ 7< ۱ 

بين الصفوف (الملوحق  48,75١‏ ۲ ۹,۳۸۱ 21۹99 

تفاعل ۱۹,۱۵۰ ۲ ۱۲,۸۰۸ ۱,۰۲۳ 

خطاً 4 ۱۸ ۷١٥ب‏ 

کل ۷ ۲۴ ۱ 

مارین (۸ - 4) 

(۱) بين القسمین (الأعمدة) oR, | ١۸۹,٦٦‏ ۸,۵۲۹ 
بین الأفراد (الصفوف) ۰ 44۸,۸۷ 1 E Tyr‏ 
الخطا ۷ ۶ 1۹,۱۳ 
الكل ٣۷‏ ۲۹۰ 


(۲) ميزان الطبيب يعطى قراءات أعلى - ETA)‏ ۰۰,۰ ۲,۷۵۷۲) . 


تمارين (۸ - ه) 

(۱) بین الصفوف .۰ ۰ ۱۷,۲٩‏ ۳ 0,۷0 ۹ 
بين الأعمدة ۱:۷۵ ۳ A,‏ 5,۹ 
بين المعال جات ۱۳۹,۷۵ ۳ 9 ٩‏ 
الما ٦ ۳۹٣۹۰۰۰‏ 
الكل ۰ ۵,۷ ۳ ۱۰ 


11۲۳ 


تمارين (۸ - 5) 
(۱) ثانيا : 


. 


4 


2 
2 
/ 
7 


حم 


۰ 


مالیا : لأى مقارنة عر = ۸ - القيمة ا حرجة ۱۱,۰۷۱ 
(0) - آولا 


۳۱ ۹ 
۶+ +۴ 
۳ ۲ 


۷۸۹,۳۲ 


انیا : متوسطات الأعمدة ۹٤١,۳۳۳‏ ء ۹۷,٦٦۷‏ ء ۱۵,۸۸۹ هر ۱۹۱ 
الٹا : للمقارنات البعدية للأعمدة » القيمة احرجة ۳۱,۳۳۹ 


)١ - ٩ تمارين‎ 

(۱) ص = ۱۲,۰۷ سس - ۷۱۹۹ ع = ۲,۲۵۸ ت - گی 
ETT TT)‏ 

5 طل = ۱۱۹۳ س + Abhay = E ٣١۸٤٦٦‏ 
هناك علاقة خطیة . 

)ص = ۲۸رہ +۱۹ رہ سا عر = 0,۹46 ت = 6و۹ 
لا توجد علاقة خطية . 

(0) ت = ۰,۱۷ لا توجد علاقة خطية . 


5 
کت 
۱ 


)۲ - ٩( تمارين‎ 

(0 شش = ۲۷,۸۲ = ۰,6۹441 سا فی = ۲۵۷,۵6 الانحراف عن 
الخطية ذو دلالة . 
ف = ۹۵,۸۳ نرفض 6 = ۰ هناك علاقة خطية ولکنبا ليست أحسن 


العلاقات . 
(۲) العلاقة الخطية تعبر تعبيرا جيدا عن العلاقة الحقيقية بين المتغيرين . 
(4) ف = هلارم ص ليست مستقلة عن س . 
ف = ٩,۱۵‏ يوجد انحراف عن الخطية . 


ف = ۱۰,۰۰ هناك انحدار خطی ولكنه ليس أفضل العلاقات . 


تمارين ۲۰۱( 


. ت = ۱,۵۵ لا توجد علاقة خطیة‎ ۰,۱۸ =  )۱( 
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. ت ۷ توجد علاقة خطية‎ ۰۰,۸۹۸۳ =  )۲( 
. ہے = ۰,۱۲۸ » ت ع ۳۸۵, لا توجد علاقة خطية‎ )4( 
. ص = ۰,۹۷۸ ت = ۱۲,۱ توجد علاقة خطية سالبة‎ )٥( 
سے ۰,۷۹6 » القيمة الحرجة عند له = ۱۰ والستوی ۰,۰۱ هی‎ )1( 
۱ هناك ارتباط موجب‎ . ٥ 
. سر = ۰,۹۸ هتاك ارتباط موجب‎ )۷( 
. معاملا الارتباط متساویان فی ا جتمع‎ )۸( 


تمارين (۱۱ سے 1( 
فى = ۳۶,۰۳ يوجد انحدار خطی ء ف = ۲,۱ المتوسطات متساوية فى 


اجتمع . 


۷ 


7,1 


ارين (۱۱ - ۲) 


ف = ۲6,6 یوجد تأثیر خطى ء ف = 4,78 التوسطات ليست متساوية . 
ب = - ۰,۳6 التوسطات العدلة ۲۳,۷۷ ء ۲۷,۵۲ ۰ ۲۵,۱۹ ۰ ۲,۸۷ . 


۱ 


غارین (۱۲ - 6 

۸ 

ص = ۹۱۷۸۸۹ + ۰۰۰۱۷ + ۲۱۷۶ ,۰ نی 

ف = ٥,۸۳۱۹‏ نرفض 68 = 8 = . 

ت = ۲,۱۰ نقبل 8 = ۰۰ تې = ۲,۸۷ نرفض 8 = 
)١(‏ ف = ٤,٤۹۹1‏ نرفض ص = . 

- ہہ = ره ء ت = ۲,۹۸ نرفض ہے‎ OY 
)١-1١5( تمارين‎ 


درم سو خی ۰ لا = ۱۱ ۰ 0 = 8۲,۱۰۲ ص ۲,۱۱۳ . 


هناك غط دوری 
(۲) الوسيط < ۳۰,۵ س ے۳١‏ لا ح۱۳١ O‏ =1 
> ص = ± ۰,۲۰۹ . لا یو جد دلیل ضد الفرض أن العينة عشوائية . 
(۳) الوسیط = ۳۵ س = ۱۰ ئل = ۰۱۱ = ۲,۱۷۰ : 


ص  -‏ ۰,۲۳ #يلا پژجد دلیل ضد الفرض أن العينة عشوائية . 
تمارين ٤(‏ ۱ ۵ 
(۱) ۵ < ۱۵ س = ۶ . ل (س < ۶) = ا ھی 

E‏ اس سای ھت 
3079١‏ = ٦۲ء‏ س = ۰۰ ص = ۲۲,6 . 
نرفض الفرض الصفری . العالم الأول أفضل . 
تمارين (۱۶ - ۳ 

ن = ه , س = ١‏ الامتناع عن التدخين يزيد الوزن . 
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غارینن (۱۶ - )٤‏ 
(١)ن‏ = ¥ ع = ۲ الأوكسجين ینقص مع العمق 
ےر رو و ف وزن القلب يزداد بازدياد ضغط الدم . 
تمارين ١ ٤١(‏ - ه) 


(۱) ص, = ۵,۵۸ نرفض ف٠‏ عند 04 = ۰,۱۰ وییدو أن مستوی التلوث أكبر 
فى النهر الثانى . 
(۲) ص = ٩,۲۰‏ نرفض فء عند 6 = 206,1١‏ اللون له تأثير . 


۰۱۷ 


ملحق (۲) 
جداول احصائية 


الجدول (۱) 
۰ من الارقام العشوائية 


4 5 6 7 8 9 10 


73689 
31366 
14752 
11 3 
51555 


85171 
80354 
03927 
48940 
23748 


25955 
45048 
88415 
99451] 
40442 


30459 
42453 
28882 
16203 
74872 


25215 
49944 
11689 
67833 
26430 


99414 
25013 
08074 
77252 
99691 


09610 
41105 
34112 
43305 
83748 


19152 
95674 
414215 
75927 
57703 


28449 
39602. 
21497 
2396 
16901 


12418 
31530 
54898 
05867 
83254 


۳۰ 


3 


72619 
49692 
38504 
42806 
16085 


69189 
91778 
39979 


81099 


53512 


54053 
28302 
78191 
01350 
67005 


27965 
366398 
81744 
54265 
13687 


20719 
21417 
72386 
29850 
525 


01076 
61191 
72838 
57581 
16919 


43980 
37937 
95493 
61486 
67749 


85828 
59527 
50623 
80539 
11733 


18227 
88841 
87957 
59710 
21971 


98780 
35665 
13266 
33021 
05255 


2 


14952 
38149 
25861 
03370 
58554 


10412 
607 
04281 
24817 
91751 


04873 
65 
39387 
39246 
50269 


37696 
48809 
12825 
06261 
19595 


87152 
55937 
75131 
68523 
91001 


81842 
88481 
66829 
84193 
23796 


26615 
65541 
71562 
96742 
2438 


60599 
81537 
77192 
07189 
78392 


5423 
73460 
2860 
78901 
92159 


40964 
68447 
73328 
78393 
07625 


الحدول (۲) 
معاملات ذی الحدين “ق 


(۸) (۸) (۸) (م) 


© 


1 
2 
3 
4 
5 
6 
7 
8 
9 
10 


شات نے 
سرت 


1 1 1 1 1 1 1 0 
20 19 18 17 16 15 14 1 
190 171 153 136 10 105 91 2 
1140 969 816 680 560 455 364 3 
4845 386 3060 2380 1820 1365 1001 4 
15504 11628 8568 6188 4368 3003 2002 5 
38760 27132 18564 1236 8008 5005 3003 6 
77520 50388 31824 19448 11440 6435 3432 7 
125970 75582 4358 24310 12870 6435 3003 8 
167960 928 48620 24310 11440 5005 2002 9 
184756 9238 43758 19448 8008 3003 1001 10 
1 
1 
1 167960 75582 31824 12376 4368 1365 364 11 
125970 50388 18564 6188 1820 455 91 12 
ہے 77520 27132 8568 2380 560 105 14 13 
:+ 38766 11628 3060 680 120 15 1 14 
15504 386 816 136 16 1 | 15 
۱ ۱ 
×. 4845 969 153 17 1 | 16 
: 1140 171 18 1 17 
إ_ 190 19 1 | 18 
,+ 20 1 | 19 
1 | 20 


“۲1 


“YY 


85833 


ه ه ه مه 


58 8 


ه ه وه ه ه هو 


2 8 5 2 2 8 8 


ه ه ه ه ه ه ه ه ه 


8 888588858 5 


ےےے ے 6ہ 5 2 6 22 


24 5 5 5 3 9 8 5 8 


ہے NRO‏ ہے م 
ه ه ه و 5 ه ه و وه ه 


8 5 5 5 8 5 5 8 
ه و ه هه ه ه ه 
لها ہم زین 
8 55555 
ه ه ه و ه وه و ه 
و 8 8 6 5 88 


ته ۵ ه ه ه ه 


8 8 8 5 8 

و و هو ه ه ه 
8 

5 


همه 


۳ 12 


8 


o 


8 


coo 


ڈ8 


مه 
Z53‏ 

55 
coos 


ooo 


88 


مه 


55066 


مه 


اساسا سی 


هه 


OF ©‏ ما وو مہ 


5 


5 88 

١5 5 ٩ 5 

© ۵ © هه © 

> 8 جج8 

9-98 

6 6 ۵ ۵ ہن 6 

2 2 و 2 
55-8 

16 ۰ ۵ ۵ هه ۵ © 

8 و 5 5 9 mm‏ ہم 
38255558 

© © © وپ ©6- ۵ و ہوم 
ETE 0‏ 

8 8 8 5 5 88 ۲ 8 8 8 

6 ۵ © ۵ 6 © ۵ و و واه 

mk‏ يم O‏ عو مم يد الم 

8 85 285 8 5 8 
© 5 ۵ ه ۵ ۵ ہ ہوم 


88888888 
۰ وہ 6 ہ 6 ہ و ۵ و 6 
8 888 


هه ه ه وه ه همه 
5 2 23 
عون 


جح8 
8 2 8 


ه ه ه ه ہ 


مس جح ه مہ Om‏ 5 ٭ © وی بت ی 
= مس 


اح 
mm‏ 


٩ ۶‏ ۵ 2 5 
5 5 8 8 
© ۵ ۵ ہہ 
نی مج YT‏ ح مس ہے 
556 8 
ه ه ه ه ه ه 
ہے 4 مم 
88888885 
ہ٭ ه © 6 ہ و ه 6 
- ۰ جا مم 
8 25 
ه ه ہ ه ه و ه ه ه 
385 
8 کے 8 858285 
ههه هو و وه ه و هه 
٩ 5 8‏ 7 5 5 5 2 5 و 8 
و هو ه ه وه و و وه و ه ه 
ع 5555-5 
8328388858 
ه ه ه هو هو و 3 ه مه 
ہم کح بج جات 
5 8 8 8 و 8 5 8 
هه هه هو وه ه 
~a o e‏ 
8 55 
ه ه هو ه و ه ه هو 
مج سم مب ی 
8 85 
ه هو وه ه ه 
25252 
85586 


ہ ه ۵ ےہ جد٭ و وه ۔ 6 


10 


8۶58 5 5 5 


Oa‏ نت ہے م هه بت ہہ 


0.95 


0.1 0.2 03 


0.05 


الاحتالات في توزیع ذی الحدين 


تابع اخدول ر٣‏ 


۰ 
۰ 


د رس ) 


۲۳ 


Al! values omitted In this table are 0.0005 or less 


8 8 


ہہ 


898 8 


ه ه ه ه ه 
55 

ه ه ه ه ه ه ه 
33358 
و ه ه ه ه ه ہے 
5 5 8 2 
© ه وه ه و ه ه ه و 
٤‏ و 8 
ه ه ة ه ه و ه ه ه 


5 88 8 


ه هن ہ ہ ه ه ه ه 


3 2 8 


ہ ہ ‏ ه ه ه هه 


88 8 


ه ه ه ه ه ه ه 


88 ٤ق‎ 


ه ه ه ه ه 


88 


ه ه ه ه 


© © بت و ی بوه - 6 


0.247 0.367 0.372 7 


0.318 0.275 0.124 1 


0.002 0.008 0.028 0.082 0.210 0.418 8 


0.004 0.017 0.055 0.1 


0.004 0.025 0.077 0.164 3 


ْ8 
ہہ ۵ 6 
838 
8 ہے 5 
5٤‏ سای 


8 8 


و ه ه ه ه ه 


55 8 


525 2:7 


هه ه ه ه ه 


28888 ٤ 


5ه ه ه ه ه 


5 5 8 


€ ساوت 


555958 
- ند = 
© سے م - 


و ه ه ه ه ه ه 


88 
هه ه ه ه 
8 8ج8 

ه ه ه ه ه 
HEK‏ 

© © © ۵ 

© وض نی ند مس 60 


© 


8 


2 


EEE 
ه ه ه ه‎ 
8 ٤ 
ه ه ه ه ه‎ 


885885 8 


ه ه ه ه ه ه 


8 8 


65 


8 8 


ه ه و ه ه 


0 0.887 0.729 0.512 0.343 0.216 6 
1 0.135 0.243 0.384 0.441 0.432 5 
2 0.007 0.027 0.096 0.189 0.288 5 
3 0.001 0.008 0.027 0.064 5 


095 


0.9 


0.8 


0.7 


0.6 


0.5 


0.3 


0.2 


0.1 


0.05 


الاحتالات في نوزيع ذى الحدين 


درس) 


تابع الحدول () 
الاحیالات في توزیع ذى ا حدین 


د رس ) 


005 0.1 0.2 0.3 0.4 0.5 0.6 0.7 0.8 0.9 0.95 
0.513 0.254 0.055 0.010 0.01 
0.351 0.367 0.179 0.054 0.011 0.002 
0.111 0.245 0.268 0.139 0.045 0.010 0.001 
0.021 0.100 0.246 0.218 0.111 0.035 0.006 1 
0.003 0.028 0.154 0.234 0.184 0.087 0.024 0.003 
0.006 0.069 0.180 0.221 0.157 0.066 0.014 0.001 
0.001 0.023 0.103 0.197 0.209 0.131 0.044 0.006 
0.006 0.044 0.131 0.209 0.197 0.103 0.023 1 
0.001 0.014 0.066 0.157 0.221 0.180 0.069 0.006 
0.003 0.024 0.087 0.184 0.234 0.154 0.028 3 
0.001 0.006 0.035 0.111 0.218 0.246 0.100 0.21 
0.001 0.010 0.045 0.139 0.268 0.245 0.111 
0.002 0.011 0.054 0.179 0.367 1 
0.001 0.010 0.055 0.254 0.513 
0.488 0.229 0.044 0.007 0.001 
0.359 0.356 0.154 0.041 0.007 0.001 
0.123 0.257 0.250 0.113 0.032 0.006 0.001 
0.026 0.114 0.250 0.194 0.085 0.022 0.003 
0.004 0.035 0.172 0.229 0.155 0.061 0.014 1 
0.008 0.086 0.196 0.207 0.122 0.041 0.007 
0.001 0.032 0.126 0.207 0.183 0.092 0.023 0.002 
0.009 0 062 0.157 0.209 0.157 0.062 9 
0.002 0 023 0092 0.183 0.207 0 126 0.032 0.001 
0.007 0041 0.122 0.207 0.196 0086 0.008 
0.001 0.014 0.081 0.155 9.229 0.172 0.035 0 004 
0.003 0.022 0.085 0.194 0.250 0.114 0 026 
0.001 0.006 0.032 0.113 0 250 0 257 3 
0.001 0.007 0.041 0.154 0 356 9 
0.001 0.007 0.044 0.229 0.488 
0.463 0.206 0.035 0005 
0.366 0.343 0.132 0.031 0.005 
0 135 0 267 0 231 0.092 0.022 5 
0031 0.129 0 250 0.170 0.063 0014 2 
0.005 0 043 0.188 0.219 0.127 0.042 0.007 0.001 
0.001 0.010 0.103 0 206 0.186 0 092 0.024 3 
0.002 0.043 0.147 0207 0.153 0061 0.012 1 
0.014 0.081 0177 0.196 0.118 0.035 0.003 
0.003 0.035 0.118 0.196 0.177 0.081 0.014 
0 001 0 012 0.061 0153 0 207 0147 0.043 0.002 
0.003 0 024 0092 0186 0 206 0.103 0010 0.0: 
0.001 0.007 0.042 0.127 0 219 0.188 0 043 5 
0.002 0.014 0.063 0.170 0.250 0.129 2223: 
0.003 0.022 0.092 0.231 0.267 5 
0.005 0.031 0.132 0343 86 
0.005 0.035 0.206 3 


“Y4 


© س ده ين لل ين © یہ 


"Yo 


هھ 
9 8 7 6 5 4 3 2 
74 0.000123 0.000335 00009127 0002474 0006738 0032 0.04979 004 
7 6 5 ۱ 4 3 2 1 0 
287۶1 ےئ 2 + رج ساد چم سس سا ےد e‏ الس مس سی سو ساس سے ےس سی سیت 
0.9139 0.9231 0.9324 0.9418 0212 9608 0.9704 0.9802 0.9900 1.0000 
00 0.8353 0.8437 0.8521 / 1.360 1.8694 08751 0.8869 0.8958 0.9048 


0.8187 0.8106 0.8025 U 7945 0.7865 Gû 5 07711 0.634 0.7558 0.7483 
0.7408 0.7334 0.7261 0.7189 07۴ 0.7047 0.6977 0.6907 0.6839 0.6771 
0.6703 0.6636 0.6570 0.6505 0.6440 0.6376 0.6313 0.6250 0.6188 0.6126 


0.5 | 5 0.6005 0.5945 0 6 0.5837 0.5770 0.5712 0.5655 0.5599 0.5543 
06| 8 04 09 0 6 03 0.220 0.5169 0.5117 0.5066 0.5016 
0.7 | 0.4966 0.4916 0.4868 (۱.۹513 0.4771 0.4724 0.4677 0.4630 0.4584 0.4538 
0.8 | 0.4493 0.4449 0 4404 0.4360 0.4317 0.424 0.4232 0.4190 0.4148 0.4107 


0.9 | 0.4066 0.4025 05 0.3940 000 0.3867 0.3829 0.3791 0.3753 0.3716 


مثال : هد !"35 = ھ۲ . ھا۳ = ۳£ ر‘ X‏ ۷۱۱۸ ۰ 


ہے ۹۹۳ 


الحدول (8) 
الاحتالات والاحتالات التجمعة في توزيع پواسون 


|» = 3 
مار‎ | F(z) 


0. 
7408 | 0.7408 


2222 | 1 
0333 | 4 
0033 | 0.9997 
0003 | 0 


FO) |‏ | م/ 
.0 

0067 | 0.0067 
0337 | 0.0404 
0842 | 0.1247 
1404 | 0.2650 
1755 | 0.4405 
1755 | 0.6160 
1462 | 0.7622 
1044 | 0.8666 
0653 | 9 
0363 | 0.9682 
0181 | 0.9863 
0082 | 5 
0034 | 0 
0013 | 0.9993 
0005 | 0.9998 
0002 | 0.9999 
0000 


1.0000 | 


٦ 


F (r) 


0.0183 


0.0916 
0.2381 
0.4335 
0.6288 
0.7851 


0.8893 
0.9489 
0.9786 
0.9919 
0.9972 


0.9991 
0.9997 
0.9999 
1.0000 


۳) 


08 


01 


6 ؟>- با 
F(z)‏ | 49 
.0 

5488 | 8 

1 || 3293 | 81 
2 || 0988 | 9 
3 || 0198 | 6 
4 || 0030 | 6 
5 || 0004 | 1.0000 


=5 
f(z) F(a) 
0. 

2231 | 1 
3347 | 8 
2510 | 8 
1255 | 4 
0471 | 0.9814 
0141 | 0.9955 
0035 | 1 
0008 | 8 
0001 | 1.0000 


Standard Stan 
deviation devia 
unites 0 1 2 3 4 5 6 7 8 9 uni 
0۰0 0 0 
0۰1 ۱98 0 
0۰2 3 0 
0.3 9 0 
0۰4 4ء‎ 0 
0۰5 5 0 
0.6 |2257 0 
0۰7 0 0 
0.86 1 0 
0.9 9 0 
1۰0 | 3 1 
1۰1 | 43 1 
1,2 ۱3849 1 
113 2 1 
1۰4 |» 2 1 
1۰5 2 1 
1.6 2 1 
1۰7 4 1 
1:8 1 1 
109 3 1 
2۰0 ۶2 2 
2 1 1 2 
2۰2 1 2 
23 3 2 
2۰4 8 2 
2۰5 8 2 
2۰5 3 2 
2.7 5 2 
2.8 ۱64 2 
209 1 2 
300 ۱۰987 ۰4987 ۵ 7 49886 ,.4988 ۰ ۷4989 «49869 44989 4990 4990 | 3 
301 |.4990 ۰4991 ۰4991 ۰4991 ۰4992 ۰4992 ۰4992 4992 4993 4993 | 3 
302 | 4993 ۵4993 4994 994و 499 4994 4994م‎ 4995 4995 4995 | 3 
3۰3 | 4995 4995 4995 04996 996 ۰996 996 4996 4996 4997 | 3 
3.4 |] 4997 4997 4997 997 4997 4997 4997 4997 4997 4998 | 3 
3:5 7 
36 1 
3.7 2 
3.8 8 
992 Tabled area 
4۰0 8 
4۰1 9 
4۰2 7 
4۰3 | 9991 
4۰4 | +5 
4۰5 7 5 
he6 8 اچ تو‎ 1 3 
47 | o4?9999 ۷ -- ×ط‎ 
4۰8 | + Argument = 2 
4+۰9 0 


الحدوك (5) 
المساحات أسفل المنحني المعتدل العیاری 


Note: The quantity given is the area under the standard normal density function between the mean 
and the critical point. The area is generally labeled 13 — a (as shown in the figure). By inverse 
interpolation one can find the number of standard deviations corresponding to a given area. 


"۳۷ 


۳۸ 


ع 
32 
42 
ن 
لہ 
ا 
5 
س 
o‏ 
2 
ا 
3 
2 
2 
ت 
a‏ 
= 
o‏ 
8 
۴ 
إلى 
7 
5 


Area a corresponding to percentage 


0.01 0.001 27 
643.657 9 1 
9,925 8 2 
5841 12.924 3 
4.604 8610 4 
40032 6869 5 
3:707 5.959 6 
39 58 7 
35 5.041 8 
30 4۰781 9 
3.169 4587 | 0 
306 4.437 11 
35 4۰ 318 12 
32 4۰1 13 
2,977 4۰140 | 4 
27 4073 15 
2.921 4۰ 5 16 
2,898 3.965 | 7 
26 302 18 
2.861 3.883 19 
2۰845 3.8650 20 
2.831 3.819 | 21 
2.819 372 22 
27 367 23 
2.797 3.745 | 4 
2۰787 30725 | 25 
2.779 3.707 | 6 
2۰771 3.690 | 27 
23 3.674 28 
256 369 29 
2.704 3.551 40 
2.660 3٠460 60 
2.617 3.373 120 
2 6 31 00 


0.02 


31821 
66965 
4e 541 
37 
3۰ 5 


33 
2.998 
2.896 
2.821 
2.764 


2.718 
2.681 
20 
2.624 
22 


23 
2.567 
2.552 
2569 
2.528 


2.518 
2.508 
2.500 
2٠492 
2٠485 


2479 
2.43 
2267 
22 
27 


243 
290 
2.358 
26 


0.05 


12.706 
40303 
3:182 
2.776 
2.571 


2.447 
25 
2.306 
22 
28 


21 
29 
20 
2045 
2۰11 


220 
210 
2۰1 
23 
2.086 


20 
2.074 
2.069 
2.064 
2.060 


2.056 
22 
2.048 
2045 
2.042 


2۰021 
2.000 
1.980 
1.960 


0.1 


1.706 
1٠703 
1٠701 
19 
1.697 


1.684 
1671 
1.658 
145 


0.2 


1315 
1٠2314 
1٠313 
1 , 1 
1 0 


1 «3 
1 6 
1.289 
1.2862 


0.4 


6ء 
55 
٠8655‏ 
۰.854 
54 


1ء 
48 
5٤ء‏ 
٠2‏ 


05 


4ء 
4ء 
3ء 
3 
3ء 


1ء 
9ء 
7ء 
4ء 


»\a 9 


۰127 
۰127 
127 
27 
127 


126 
۰1246 
۰126 
۰126 


مى 
مم زم ين حم و ی يب و م1 


مو صميو يو مس مو 
نو رم ين حم ی 


مو يم مو يو زم 
يد O OO‏ 


NNN 
مويرم ون‎ 


NN 
حم مہ‎ 


دم دم 
o‏ ي- 


0.005 


7.879 
10.597 
12.838 
14.860 
16٠750 


18 8 
200868 
215 
22.9 
25 868 


2657 
28 ۰0 
29:819 
31319 
32.801 


34267 
35:718 
37 ۰ 6 
38 ۰ 2 
397 


41 1 
42٠796 
44 ۰ 1 1 
45 068 
468 


0ء 8+ 
5 49 
5003 
226 
53.672 


55:003 
56.329 
STe649 
38.964 
60.275 


61.582 
652.864 
64.182 
65476 
6666 


68 3 
69.336 
70.616 
71.893 
13۰ 6 


77 
75.704 
76969 
78231 
79.490 


0.01 


6635 
9.210 
13.277 
15.086 


162 
18.475 
20090 
21.666 
239 


20 
267 
27.688 
29.141 
30.578 


32.000 
33.409 
34 ۰ 8 5 
36۰11 
37.566 


38.932 
40:289 
41.638 
42.980 
44.314 


45۰642 
46.963 
48278 
8ه 
50.892 


52:191 
53.486 
776 
26061 


2322 


Se 


580619 
592 
51 2 
62.428 
63.691 


64950 
66206 
61.459 
68710 
69.957 


71۰2 1 
72.443 
73.683 
74919 
76۰154 


0.025 


5.024 
7.378 
9.348 
113 
12.832 


14٠449 
16۰ 3 
17.535 
19.023 
20.483 


210 
237 
24٠736 
2619 
27.488 


28.845 
30.191 
31.526 
32.852 
24۰170 


35٠479 
36 781 
38076 
39.364 
40.646 


41٠923 
43.194 
ا4‎ +61 
45٠722 
46.979 


480232 
هو واه 
Sue 5‏ 
6 .51 
3 2۰ 


7 + با 
5۹5.8 
56.596 
58.120 
2 , 59 


60.561 
607 
620 
540202 
65.410 


66617 
67821 
69۰023 
71.222 
71.420 


points 


الحدول (۸) 


القیم اخرجة توزيع > 


0.05 


31 


01 


2.706 


0.5 


00455 


09 


0.016 


591 ۰65 ۰ 1.386 0۰211 
7.815 6.1 2.366 0.584 
9.488 7.7719 3357 1.064 
11.070 9.236 4.351 1.610 
152 10.645 50346 2.204 
47 12.017 6۰346 2.833 
7 13.362 7.344 3.490 
9 4.684[ 8.343 4.168 
ہ7 15.987 9.342 ۰۰865 
5 17۰275 10.341 5.578 
06 18.549 11۰340 6.304 
22 19.812 12۰340 7.042 
23.685 21.064 13.339 7.790 
14٠339 22.307 24996‏ 9۰547 
6 23.542 15.338 9۰312 
27.587 24۰769 16.338 10.085 
289 25.989 17.338 10.865 
30.144 27.204 18.338 11.651 
31.410 28۰412 19.337 12.443 
0 298615 20.337 13.240 
34 30.813 21۰337 14.042 
52 32007 22۰337 14.948 
6.415 16 23.337 15.659 
2 34.382 24.337 16.473 
38.885 359۰563 25۰336 17.292 
40.113 36.741 26.336 19۰114 
417 37۰916 27.336 18.939 
7 39.088 28.336 19.768 
3 40.256 29.336 20.599 
4۷5 41.422 30.336 21.434 
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1۳۸ 


1.000 


1.000 
1.000 


1.000 


1.000 


تابع الجدول (۱۳) 
الاحتالات المتجمعة في اختبار التلاحقات 


1.000 
0.999 | 1.000 
0.998 | 0 
0.994 | 0 
0.990 0 


0,996 | 9 
0988| 8 
0.975 | 4 
0.957 | 0 
0.968 | 0.991 
0.939 ¦ 0 
0.903 0.964 


0.891 | 0.956 


)2, 3( 
)2, 4( 
)2, 5( 
(2, 6( 
(2, 7( 
(2. 8( 
)2, 9( 
)2,10( 


)3. 3( 
)3, 4( 
(3, 5( 
(3, 6( 
0,7 
(3, 8( 
)3,9( 
)3, 10( 


(4. 4) 
(4, 5( 
(4, 6( 
(4, 7) 
(4, 8) 
)4,9( 
)4, 10( 
)5. 5( 
(5. 6( 
5,7 
)5, 8( 
)5. 9( 
(5, 10( 
(6, 6( 
(6, 7) 
(6, 8( 
(6.9) 
(6, ۱0( 
)7,7( 
7.8 
)7.9( 
(7,10( 
(8, 8( 
(8,9) 
(8. 10( 


)9, 9( 
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ا جدول )١5(‏ 
القم ا حرجة لاختبار ويلكوكسن للمقارنات التزاوجية 


006-1060 « = 0.01 One-sided «=0.025 One-sided « = 0.05 
Two-sided a = 0.02 Two-sided «= 0.05 Two-sided » = 0 


120 ۱ 137 12 
+ Reproduced from F. Wilcoxon and R. A Wilcox Some Rapid Approximate 


Suatisticul Procedures, American Cyanamid Competiy. Pearl River. N Y.. 
[6۲4 by permission of the American Cyanamid Company 


54 + 


احدول (۱۵) 
الاحتالات ل ( س > س ) ف اختبار الاتجاه 


For 7 = 3, F(2) = 1 — 0.167 = 0.833. 
For ہر‎ = 4, F(3) =1 — 0.375 = 0.625, F(4) = 1 — 0.167 = 0.833, etc. 


ن س یم ديا چ 
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ن س رم ندیه ھی ہی ی 


انم و دیا ھی دب من 6 6 


سم 
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